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Latente Variable, die beobachtbare Variable beeinflussen, selbst aber nicht direkt 
beobachtbar sind, entweder weil die beobachtbaren Größen mit Meßfehlern 
behaftet sind oder weil sie selbst direkt beobachtbaren und meßbaren Variablen 
nicht direkt entsprechen, wurden lange Zeit in der modernen Ókonometrie nicht 
beachtet. Besondere Bedeutung kommt der Verwendung von latenten Variablen 
zu, wenn die unternehmerischen Erwartungen im Rahmen eines simultanen 
Entscheidungsbildungsprozesses auf der Grundlage von quantitativem und 
qualitativem Datenmaterial modelliert werden. In der vorliegenden Arbeit wird 
die Theorie linearer latenter Kovarianzstrukturmodelle mit gemischtverteilten 
qualitativen und quantitativen Indikatoren und stetigen normalverteilten 
latenten Faktoren auf ein empirisches Preis- und Produktionsplanungsmodell mit 
Lagerhaltung übertragen. Im Vordergrund steht die Frage, welche Bedeutung die 
Existenz von Lager- und/oder Auftragsbestanden im Rahmen der intertemporalen 
Entscheidungsbildung besitzt, wenn insbesondere Unsicherheit in den 
Erwartungen über die künftige kurz- bzw. langfristige Entwicklung der binnen- und 
außenwirtschaftlichen Nachfrage sowie der Kostenfaktoren besteht. Im Rahmen 
eines komparativ- statistischen und dynamischen latenten Strukturansatzes wird 
anschließend das Unternehmensverhalten von deutschen und französischen 
Unternehmen international vergleichend analysiert. 
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“Das Merkmal einer guten Theorie ist, daB sie eine 
Reihe von Vorhersagen macht, die sich im Prinzip 
durch Beobachtungsergebnisse widerlegen, falsifizie- 
ren lassen müssen. Immer wenn die Beobachtungen 
aus neuen Experimenten mit den Vorhersagen Uber- 
einstimmen, überlebt die Theorie und man faBt ein 
bißchen mehr Vertrauen zu ihr; doch sobald man 
auch nur auf eine Beobachtung stößt, die von den 
Vorhersagen abweicht, muB man die Theorie aufge- 
ben oder modifizieren. Zumindest sollte das der Fall 
sein, doch es sind natürlich stets Zweifel erlaubt an 
der Fähigkeit derer, die die Experimente durchfüh- 


ren." 


(Nach Karl Popper aus: Stephen W. Hawking (1988), 
Eine kurze Geschichte der Zeit - Die Suche nach der 
Urkraft des Universums) 
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1. Einleitung 


In дег modernen Okonometrie wurden latente Variable “which affect the 
observable variables but which are not themselves directly observable either 
because the observed magnitudes are subject to measurement error or 
because these variables do not correspond directly to anything that is likely 
to be measured” (Griliches (1974), S. 976-977) lange Zeit nicht beachtet.' 
Vorrangig war die Schätzbarkeit und die Lösung des Identifikationsproblems 
in simultanen Gleichungssystemen mit stochastischen Fehlertermen und 
perfekt gemessenen exogenen Variablen. Neben dem Hinweis auf ein 


2 und dem “errors-cancel-out-in aggregates” 


fehlendes Instrumentarium 
Argument wurde es damit begründet, daß "the motivation has been not so 
much a belief that our data are perfect but the belief that errors of 
measurement are unimportant compared with the role of stochastic 
disturbances in economic relations” (Kmenta (1971), S.321). Jedoch führen 
gerade MeBfehler in den exogenen Variablen aufgrund mangelhafter Daten 
bei Anwendung der Kleinst-Quadrate-Methode wegen der bestehenden 
Unteridentifizierung im linearen multiplen Regressionsmodell zu 
inkonsistenten Parameterschätzungen (Schmidt (1976, S. 105f); Bekker et 


al. (1985, 5. 136f)). 


Mit dem wachsenden Interesse an mikroökonomischen Fragestellungen 
und der damit verbundenen verstärkten Erhebung von Querschnitts- und 
Paneldaten kommt der Berücksichtigung von latenten Variablen in Form von 
nicht direkt beobachtbaren "wahren" Variablen und MeBfehlern eine zentrale 


1 Als Ausnahme mögen die Arbeiten von Frisch (1934) und Koopmans (1937) 
gelten, die sowohl in den MeBfehlern als auch in den stochastischen 
Störtermen die Ursache für die achiechte Modellanpassung in simultanen 


Gleichungssystemen sahen. 


2 Einen Überblick Uber die traditionellen Verfahren zur Behandlung von 
Fehlern-in-den-Variablen gibt Malinvaud (1970, Kap. 10). Vgl. ebenfalls 
Griliches (1986, S. 1508) 
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Bedeutung zu. Viele ökonomische Variable und theoretisch abgeleitete 
Konstrukte? sind einer direkten Messung nicht zugänglich, was es 
erforderlich macht, diese latenten Variablen mittels meßbarer Indikatoren 
zu erfassen. 


Besonders deutlich wird dies bei der Erklärung des 
Unternehmensverhaltens bezüglich Faktornachfrage, Höhe des 
Produktionsniveaus, Preissetzung und Lageranpassung, wo den 
unternehmerischen Erwartungen über die zukünftige Preis-, Produktions-, 
Nachfrage- und Kostenentwicklung die wesentliche Rolle im simultanen 
EntscheidungsbildungsprozeB zukommt. Im Vordergrund steht die Frage, 
welche Bedeutung die Existenz von Lager- und/oder Auftragsbeständen ап 
Endprodukten im Rahmen der intertemporalen Entscheidungsbildung besitzt, 
wenn insbesonders Unsicherheit in den Erwartungen über die künftige kurz- 
bzw. langfristige Entwicklung der binnen- und  auBenwirtschaftlichen 
Nachfrage sowie der Kostenfaktoren besteht. Die Unternehmen können in 
der laufenden Periode die auftretende Lücke zwischen dem geplanten 
Angebot und der tatsächlich realisierten Nachfrage nur über eine Preis- und 
Mengenänderung schließen. Bei gegebener konvexer Kostenstruktur ist aber 
die Anpassung der Produktion wegen steigender Grenzkosten nur partiell 
möglich. Dies kann bei Unternehmen ohne Lagerhaltung zu verstärkten 
Preis- und Produktionsschwankungen führen. Besteht dagegen die 
Möglichkeit Lager- und/oder Auftragsbestände als weitere 
Anpassungsinstrumente einzusetzen, so kann eine Verstetigung der 
Produktions- und Preisentwicklung erreicht werden (vgl. Blinder/Fisher 
(1981); Blinder (1982)). 


In bisherigen Studien zur direkten empirischen Überprüfung der 
Wirkungen kurz- bzw. langfristiger Erwartungsänderungen auf Preise, 
Produktion und Lagerbestand auf der Unternehmensebene wurden fast 
ausschließlich log-lineare Wahrscheinlichkeitsmodelle (vgl. König/Nerlove 


З Als Beispiele seien unbeobachtbare Lohneinkommen, Transportkosten oder 
Inflationserwartungen angeführt, die im Rahmen von MIMIC-Modellen zur 
Erklärung des Arbeitsangebots (Aigner 1974), der bilateralen 
Handelsströme (Geraci/Prewo 1977), oder als Bestimmungsfaktor des 
Nominalzinssatzes (Lahiri 1976), dienen. Vgl. ebenfalls Bentler (1980, 
1982) für eine kritische Auseinandersatzung mit dem Begriff "latente 


Variable". 
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(1986); Kénig et al. (1982); Duncan et al. (1987); Chizzolini et al. (1987)) 
bzw. Probit-Modelle (vgl. Low et al. (1990)) als Schätzansatz basierend auf 
den vorhandenen meist qualitativen Survey-Daten* für deutsche, 
französische und italienische sowie britische Unternehmen des 
Verarbeitenden Gewerbes verwendet. Unter Ausnutzung des 
Erwartungscharakters und der qualitativen Natur der als dreiwertig ordinale 
Meldungen vorliegenden Befragungsdaten der einzelnen Konjunkturtests 
wurde die Erwartungsbildung der Unternehmen in Form einer adaptiven 
Struktur berücksichtigt, wobei die nichtantizipierten Nachfrage-, Preis- und 
Produktionsänderungen als sogenannte Überraschungsvariable, die sich aus 
den trichotomen Variablen der  Realisationen und Erwartungen der 
Vorperiode ableiten lassen, eingehen (vgl. Мегіоуе (1983)). 


So können die zukünftigen Nachfrageerwartungen der Unternehmen 
gegeben den Ausprägungen der tatsächlichen Nachfrageänderungen und der 
erwarteten Nachfrageänderung der Vorperiode sehr gut durch ein bedingtes 
log-lineares Wahrscheinlichkeitsmodell mit einer adaptiven 
Erwartungsbildungsstruktur erklärt werden. Den’ Ausgangspunkt der 
log-linearen Modelle bilden die Zellhäufigkeiten einer multidimensionalen 
Kontingenztabelle, woraus sich bedingte Wahrscheinlichkeitsaussagen 
zwischen den interessierenden Variablen, also die Wahrscheinlichkeit einer 
Kombination von Merkmalausprägungen eines zufällig ausgewählten 
Unternehmens bei gegebenen Kontrollvariablen einer bestimmten Zelle der 
Kontingenztabelle anzugehören, formulieren lassen. Durch logarithmische 
Transformation können die bedingten Wahrscheinlichkeiten ähnlich dem 
Modell der Varianzanalyse additiv in ihre Haupt- und Interaktionseffekte 
zerlegt werden. Die Bedeutung dieser Reparametrisierung liegt, erstens, in 
der Darstellung des Zusammenhanges zwischen zwei oder mehreren 
ordinalen Variablen durch  Interaktionseffekte erster, zweiter bzw. 
beliebiger Ordnung, was zugleich eine parametersparende Formulierung 
testbarer Hypothesen erlaubt, und, zweitens, in der Möglichkeit durch 
Berechnung partieller AssoziationsmaBe aus den bivariaten 
Interaktionseffekten Aussagen über Stärke und Richtung des 
Zusammenhanges zwischen Paaren von ordinalen Variablen machen zu 
können. 


——  .—_——->———. 
4 vgl. Seitz (1986, 1989) für die Darstellung von Quantifizierungsansätzen 
zur Ableitung von stetigen Zeitreihendaten aus den qualitativen ex-ante 
Daten der Unternehmensbefragungen, was die Anwendung herkömmlicher 


Schätzverfahren der Zeitreihenanalyse ermöglicht. 
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Trotz des Vorteils des bedingten log-linearen Wahrscheinlichkeits- 
modells große Datenmengen mittels multidimensionaler Kontingenztabellen 
sparsam darzustellen und Einzelhypothesen zu testen, ist es weniger 
geeignet, die kausalen Zusammenhänge, also die den ökonomischen 
Variablen zugrundeliegende und für die Variation der ordinalen 
Ausprägungen verantwortliche Struktur, zu identifizieren, abzubilden und zu 
interpretieren. Die bivariaten bzw. trivariaten Interaktionseffekte des 
bedingten log-linearen Wahrscheinlichkeitsmodells besitzen aufgrund des 
qualitativen Informationsgehaltes nur eine begrenzte Aussagefähigkeit. 
Zudem können keine quantitativen Variablen, wie fehlende Kostengrößen im 
IFO-Konjunkturtest, auf der Unternehmens- bzw. Branchenebene einbezogen 
werden. 


Die Analyse von simultanen strukturellen Beziehungen ist ebensowenig 
möglich wie die Behandlung der in den qualitativ vorliegenden 
Konjunkturtestdaten enthaltenen МеВ- und Erhebungsfehler. Der wesentliche 
Grund dafür liegt darin, daß die das Unternehmensverhalten beschreibenden 
Erwartungsvariablen, die für die kausalen Zusammenhänge verantwortlich 
sind, in der Regel nicht direkt beobachtbar sind und somit durch geeignete 
Indikatoren abgebildet werden müssen. 


Gerade den zuletzt angeführten kritischen Einwänden und Mängeln wird 
in den verschiedenen Ansätzen der latenten Kovarianzstrukturanalyse 
explizit Rechnung getragen. Wesentliches Element ist dabei die Vorstellung, 
daB die ökonomischen Erwartungsvariablen Ausdruck eines stetig 
ablaufenden Prozesses sind und somit als stetig verteilte latente Faktoren 
modelliert werden können. 


Während Fehler-in-den-Variablenmodelle MeB- und Struktur- 
gleichungsfehler in den abhängigen Variablen als auch den Regres- 
soren jeweils bezogen auf eine latente Variable mit einem Indikator 
enthalten und in MIMIC (Multiple Indicator Multiple Causes)-Modellen eine 
einzeine latente Variable sowohl als erklärende Variable in den 
verschiedenen Regressionsgleichungen enthalten ist und selbst von der 
Ursachenseite her funktional von exogenen Regressoren einschließlich eines 
stochastischen Störterms bestimmt wird, ermöglichen allgemeine latente 
Variablenmodelle5 die Behandlung von Fehlern in allen Variablen und die 


5 Einen Überblick über verschiedenartige latente Variablenmodelle geben 


Algner/Hslao/Kapteyn/Wansbeek (1984). 
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Einbeziehung von latenten Konstruktvariablen mit multiplen Indikatoren im 
Rahmen eines allgemeinen simultanen  Gleichungssystems. Über ein 
faktorenanalytisches MeBmodell in Abhängigkeit des Skalenniveaus der 
endogenen Variablen werden die unbeobachtbaren Variablen durch die 
meBbaren Indikatoren operationalisiert. Die Beziehung der latenten Variablen 
untereinander wird durch ein simultanes Gleichungssystem, das den 
empirisch zu  überprüfenden Hypothesen eines theoretischen Modells 
entspricht, modelliert. 


Unterschiedliche — Modellansátze ergeben sich auch aus den 
Verteilungsvoraussetzungen der latenten und dem jeweiligen Meßniveau der 
Indikatorvariablen. Sind alle Variablen stetig, können das 
faktorenanalytische MeBmodel! und das simultane Gleichungssystem 
gleichzeitig in linearen Kovarianzstrukturmodellen wie LISREL (Linear 
Structural Relationships, (vgl. Jöreskog (1973a, 1977); Keesling (1972); 
Wiley (1973) sowie Jéreskog und Sörbom (1986a)) und EQS (vgl. Bentler 
und Weeks (1980); Bentler (1983a, 1985)) dargestellt und deren Parameter 
unter Normalverteilungsannahme aus den 1. und 2. Momenten der 
empirsichen Verteilung der beobachtbaren Variablen mittels Maximum 
Likelihood (ML)- und Generalized Least Squares (GLS)-Verfahren konsistent 
geschätzt werden. 


Allerdings erscheint die Annahme von stetig normalverteilten Variablen 
angesichts des oft nur qualitativ vorliegenden Datenmaterials als 
unrealistisch und zu restriktiv. Die Anwendung von Schätzverfahren 
basierend auf der Linearitäts- und Normalverteilungsannahme führt bei der 
Analyse ordinaler und stetiger nichtnormalverteilter Indikatoren aufgrund 
einer asymmetrischen Verteilung oder bestehender Überschußkurtosis zu 
verzerrten Schätzungen der Kovarianzen bzw. Korrelationen zwischen den 
beobachtbaren Variablen (vgl. Olsson (1979a); Mooijaart (1983); Muthén und 
Kaplan (1985)). Erweiterungen der linearen Kovarianzstrukturmodelle und 
der daraus entwickelten Schätzmethoden zielen deshalb auf die 
Abschwächung des MeBniveaus der Indikatoren und der 
Verteilungsvoraussetzungen der latenten Variablen ab. 


SchwellenwertmeBrelationen wie in Modellen für begrenzte abhängige 
Variable (vgl. Amemiya (1981, 1984, 1985); Maddala (1983); Dhrymes 
(1984)) ermöglichen über die Verwendung von polychorischen und 
polyserialen Korrelationskoeffizienten 6 (vgl. Pearson (1901); Olsson (1979b); 


SS A VUE d 


6 Die Verallgemeinerung auf die Klasse der polytobiserialen 


Korrelationskoeffizienten findet man in KUsters (1987, S. 46). 


Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4 
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM 
via free access 


Lee (1985); Poon und Lee (1987); De Leeuw (1983)) die Berücksichtigung 
von ordinalen und metrisch zensierten Indikatorvariablen. Dabei liegt die 
Vorstellung zugrunde, daB kategorial meBbare und zensierte Variable die 
Ausprägung einer nichtbeobachtbaren stetig normalverteilten Variablen sind, 
wenn diese bestimmte unbekannte bzw. bekannte Schwellenwerte 
überschreitet. Die aus den empirischen Randverteilungen einer 
Kontingenztabelle bestimmbaren polychorischen und -serialen 
Korrelationskoeffizienten beschreiben dann den Zusammenhang zwischen 
Paaren von normalverteilten latenten und stetigen Variablen. Trotzdem 
behandelt LISREL 7 (vgl. LISREL VI, Jöreskog und Sörbom (1986a)) alle 
beobachtbaren Variablen als stetig und погтаіуегіеісн mit den 
polychorischen und -serialen Korrelationskoeffizienten an Stelle der 
Produktmomentkorrelationskoeffizienten bzw. Kovarianzen als Matrix der 
empirischen 1. und 2. Momente. Somit können bisherige ML- und 
GLS-Verfahren bei geringen Abweichungen von der Normalverteilung 
weiterhin zur konsistenten Parameterschätzung ® herangezogen werden, 
ohne daß Momente höherer Ordnung wie Schiefe und Kurtosis beachtet 
werden müssen. Bei gegebener Schiefe und von der Normalverteilung 
abweichender Kurtosis der Meßvariablen führen ML-Schätzungen jedoch zu 
inkorrekten, nach unten verzerrten, Standardfehlern und einer deutlichen 
Verschlechterung des X?-Anpassungstests (vgl. Steiger und Hakistan 
(1982); Browne (1982, 1984) sowie Mooijaart (1985a)). Alternativ können 
ordinale und nicht normalverteilte stetige Indikatoren durch Verfahren 
berücksichtigt werden, die Schätzungen unter verallgemeinerten 
Verteilungsbedingungen erlauben. Diese sogenannten verteilungsfreien 
Schätzer (vgl. Bentler (1983a); Bentler und Dijkstra (1985); Mooijaart und 
Bentler (1985); Browne (1984); Browne und Shapiro (1988)) gestatten die 
Parameterschätzung unter der Bedingung, daB die vorliegenden 
Beobachtungen elliptisch oder willkürlich verteilt sind. Ausgehend von einem 
GLS-Schätzer mit allgemeiner Gewichtungsmatrix als konsistenten Schätzer 
der asymptotischen Kovarianzmatrix der empirischen Varianzen bzw. der 
polychorischen und polyserialen Korrelationsmatrix können mit 
Computerprogrammen wie EQS (vgl. Bentler (1985)), LISREL VII (vgl. 
Jöreskog und Sörbom (1988)) und LISCOMP (vgl. Muthén (1988)) bei 
entsprechender Wahl der Gewichtungsmatrix verteilungsfreie und auf der 


7 Arminger (1985), Bartholomew (1987) zeigen Möglichkeiten auf, die die 
Behandlung von gemischtverteliten stetigen, ordinalen und nominalen 


Indikatorvariablen erlauben. 


8 vgl. Anderson (1989) 
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ellipitschen Verteilung beruhende Schätzungen durchgeführt werden. Die 
Annahme von stetig normalverteilten latenten Variablen bleibt in alllen 
Modellen und Verfahren erhalten.? 


Eine andere Erweiterung der latenten Kovarianzstrukturmodelle besteht 
darin, an Stelle der bzw. zusätzlich zu den stetigen latenten Variablen 
qualitative latente Variable heranzuziehen. Spezialfälle sind Modelle der 
Latent-Profile Analyse mit stetigen Indikatoren und qualitativen latenten 
Variablen (vgl. Gibson (1959)) und Latent-Class Modelle mit qualitativen 
Indikator- und latenten Variablen (vgl. Lazarsfeid/Henry (1968); Goodman 
(1987); Clogg/Goodman (1984, 1985, 1986); Formann (1984); McCutcheon 
(1987)). 


Gegenstand der vorliegenden Arbeit ist im 1. Teil (Kapitel 2—6) die 
Darstellung der theoretischen Grundiagen linearer latenter 
Kovarianzstrukturmodelle mit gemischtverteilten, qualitativen und 
quantitativen Indikatoren und stetigen normalverteilten latenten Faktoren. 
Ausgehend vom allgemeinen Modellansatz Muthéns (1983, 1984, 1988) 
werden іт 2. Kapitel die grundlegenden Annahmen des für stetige Variable 
formulierten LISREL-Modells dargestellt und diskutiert. Schwerpunktmäßig 
werden der Maximum-Likelihood (ML) und der nichtlineare gewichtete 
verallgemeinerte kleinste Quadrateschützer mit denen die 
Strukturparameter aus der reduzierten Form geschützt werden, auf der 
Grundlage der Normalverteilungsannahme behandelt und іп den 
asymptotischen Eigenschaften miteinander verglichen. Es zeigt sich, daB der 
GLS-Schätzer im Falle von normalverteilten Beobachtungen oder 
wishartverteilten Elementen der Stichproben-Kovarianzmatrix die gleichen 
asymptotischen Eigenschaften wie Konsistenz und Effizienz aufweist wie der 
(Wishart-) Maximum-Likelihoodschätzer, da die Kumulanten 4. Ordnung und 
somit die Überschußkurtosis der marginalen Verteilung der Beobachtungen 
gleich Null ist. Beide Schätzer behalten auch unter weniger restriktiven 
Annahmen ihre asymptotischen Eigenschaften (vgl. Browne (1977, 1982), 
Bentier (19835), Anderson (1989)). Kapitel 3 konzentriert sich auf 
Schätzverfahren, die es ermöglichen, neben quantitativen auch qualitative 
Indikatoren mit geordneten Kategorien im Rahmen latenter 
Kovarianzstrukturmodelle zu behandeln. Im einzelnen wird die Theorie der 
polychorischen und polyserialen Korrelationskoeffizeinten dargestellt, die auf 
der Normalverteilungsannahme der beobachtbaren Variablen beruht (vgl. 


Ә In Wesselman/Van Praag (1987) und Van Praag/Wesselman (1989) wird 
die Annahme von normaivertaliten latenten Variablen aufgegeben und auf 


elliptisch verteilte latente Variable erweitert. 
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Lee/Poon (1986), Poon/Lee (1987)), und um asymptotisch verteilungsfreie 
Schätzverfahren für Kovarianz- und Korrelationsstrukturen erweitert (vgl. 
Browne (1982, 1984, 1987), Shapiro (1983, 1986), Steiger/Hakistan (1982), 
Anderson/Amemiya (1988)). Die auf dem GLS-Schätzansatz beruhenden 
asymptotisch verteilungsfreien Schätzer gewährleisten die Analyse von 
schief-, elliptisch oder arbiträr verteilten stetigen und diskreten Variablen. 


Voraussetzung für die Schätzung der Strukturparameter aus den 
Schätzern der reduzierten Form ist die Identifikation der Modellparameter. 
Allgemein gültige Identifikationskriterien wie im klassischen simultanen 
Gleichungssystem (vgl. Kmenta (1986, Ch. 13-2) lassen sich nur bedingt auf 
Fehler-in-den-Variablenmodelie oder aligemeine latente Strukturansätze 
übertragen. Kapitel 4 gibt am Beispiel eines Fehler-in-den-Variablenmodells, 
das auch empirisch geschätzt wurde, Verfahren wieder, die die globale und 
lokale Identifizierbarkeit der Parameter (vgl. Wiley (1973), Bekker (1986, 
1989), Geraci (1976, 1983), Hsiao (1983)) erlauben und zeigt ebenfalls 
Identifikationsmöglichkeiten im verallgemeinerten latenten 


Kovarianzstrukturmodell auf. 


Inhalt des fünften Kapitels ist eine vergleichende Darstellung der 
Beurteilungskriterien in latenten Kovarianzstrukturmodellen (vgl. 
Matsueda/Bielby (1986), Bollen (1986), Wheaton (1987), Marsh et al. 
(1988)). 


Kapitel 6 skizziert die in verallgemeinerten LISREL-Modellen 
üblicherweise durchgeführten Methoden der Effektzerlegung (vgl. Fox 
(1985), Sobel (1986, 1987), Bollen (1987) in rekursiven und nichtrekursiven 
Modelistrukturen und zeigt Erweiterungen der  Effektzerlegung auf 
nichtkausale direkte und indirekte Effekte auf (vgl. Freeman (1982)). 


Der 2. Teil der vorliegenden Arbeit (Kapitel 7-8) konzentriert sich auf 
die Anwendung des latenten Kovarianzstrukturmodells mit gemischtverteilten 
Indikatorvariablen auf ein mikroempirisches Modell zur Erklärung der 
simultanen Zusammenhünge im Preis-, Produktions- und 
Lageranpassungsverhalten von deutschen und franzósischen Unternehmen 
des Verarbeitenden Gewerbes. 


In Kapitel 7 wird nach einem Überblick über modelltheoretische und 
empirische Arbeiten im Bereich der Preis- und Produktionsplanungsmodelle 
mit Lagerhaltung ein in Anlehnung an Blinder (1982, 1986a), König/Nerlove 
(1986) und Carlson (1986, 1989) abgeleitetes theoretisches Modell іт 
Rahmen einer ländervergleichenden statischen Analyse mittels eines 
nichtrekursiven latenten Strukturansatzes empirisch überprüft. Dabei 
werden Lager- und Auftragsbestände als symmetrisch bzw. asymmetrisch 
behandelt. 
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Ausgehend von der statischen Analyse des Unternehmensverhaltens wird 
im 8. Kapitel ein dynamisches 3-Wellen Panelmodell für das Verarbeitende 
Gewerbe der Bundesrepublik als linear stochastisches 
Differenzengleichungsmodell geschätzt (vgl. Jéreskog (1978), 
Jöreskog/Sörbom (1977), Hsiao (1986), Arminger/Müller (1989)) und um ein 
linear stochastisches Differentialgleichungsmodell (Arminger (1986, 1987)) 
erweitert. Aufgrund der komplexen Struktur des mit LISREL VI (vgl. 
Jóreskog(Sórbom  (1986a)) implementierten Panelmodells werden die 
latenten abhängigen Variablen des zweiten Beobachtungszeitpunkts Uber das 
Prinzip der Instrumentvariablen (vgl. Bowden/ Turkington (1984)) aus den 
entsprechenden Variablen des vorherigen Zeitpunktes geschätzt. 


Eine Zusammenfassung und ein Ausblick sowie zwei Anhänge, die die 
verwendeten Ifo- und INSEE-Datensätze ausführlich beschreiben und das 
vollständige LISREL-Programm des geschätzten Panelmodells wiedergeben, 
beschließen die Arbeit. 
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2. Das verallgemeinerte LISREL-Modell 


Dieser Abschnitt befaßt sich mit der Formulierung des  latenten 
Kovarianzstrukturmodells von Muthen (1983, 1984), das eine 
Verallgemeinerung des klassischen LISREL-Ansatzes von Jöreskog und 
Sörbom (1986a, 1988) darstellt, in dem neben stetigen auch ordinale und 
beschränkte abhängige sowie  konditionierende exogene beobachtbare 
Variable explizit berücksichtigt werden. Das LISREL-Modell wird als 
Spezialfall für stetige Variable in Aufbau, Struktur und Modellschätzung 
behandelt. Die Darstellung der auf der Normalverteilungsannahme 
beruhenden ML- und GLS-Schätzer und ihrer asymptotischen Eigenschaften 
dient als Ausgangspunkt zur Entwicklung sogenannter asymptotisch 
verteilungsfreier Schätzverfahren, die ohne Verteilungsannahme bezüglich 
den multivariatverteilten Beobachtungen auskommen. 


2.1 Modelldarstellung 


Muthen's LISCOMP (Linear Structural Equations with а Comprehensive 
Measurement Model)-Ansatz (vgl. Muthen (1988)) betrachtet ein Modell für 
G Gruppen bzw. Grundgesamtheiten von N Beobachtungen, für die jeweils ein 
p-dimensionaler Vektor y S(px1) der abhängigen und ein q-dimensionaler 
Vektor x 9(qx1) der konditionierenden exogenen Zufallsvariablen, (g=1,...,G; 
n=1,....N) zu beobachten ist. Jede Komponente Yni i=1,....p, der 
beobachtbaren abhängigen Variablen y,, die stetig, ordinal, einseitig oder 
zweiseitig zensiert sein kann, wird Uber eine SchwellenwertmeBrelation (vgl. 
Bock (1975), Maddala (1983)) mit einer zugrundeliegenden stetigen 
normalverteilten latenten Reponsevariablen у“9 verknipft. Den Komponenten 
Xaj’ j=1,....q, der dichotom oder stetig beobachtbaren exogenen Variablen 
x, wird keine Struktur auferlegt. Damit ist eine spezielle 
Verteilungsannahme bezüglich den Kat nicht erforderlich. 


Das Modell ist für jede Gruppe in drei Teilbereiche gegliedert? (vgl. 
Muthén (1983), 5. 44-45; Muthen (1984), 5. 116-117). 


10 Zur Vereinfachung der Notation werden die Subskripte für die einzelnen 


Gruppen g und der Beobachtungen п weggelassen. 
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1. Das Strukturgleichungssystem beschreibt Uber ein lineares simultanes 
Gleichungssystem деп Zusammenhang der т latenten Konstruktvariablen 
n(mx1) mit den q exogenen Variablen x(qx1) in folgender Weise: 


(2.1.1) n = а + Bn +Tx +. 


Dabei ist о(тх1) der Vektor der Mittelwerte und Regressionskonstanten 
der abhängigen und unabhängigen us, B(mxm) die Regressionsmatrix 
zwischen den latenten Konstruktvariablen mit Diagonalelementen gleich Null 
und 1-8 regulär. l'(mxq) parametrisiert die Abhängigkeiten der n's von den 
exogenen Variablen x und С (тух!) ist ein fallspezifischer Residualterm, der 
von x stochastisch unabhüngig ist. 


2. Das "innere" Beobachtungsmodell führt über ein faktorenanalytisches 
MeBmodell den Vektor der latenten Responsevariablen y'(px!) auf die 
latenten Konstruktvariablen n(mx1) zurück. Für jede Komponente yr (px) 
gilt: 


(2.1.2) yi= vr Ankt е, k = 1,..., т, 


mit vi(px1) als Mittelwertsvektor der latenten Responsevariablen y 
A(pxm) als Matrix der Faktorladungen und c,(px1) als Zufallsvariable der 
MeBfehler. 


3. Das "áussere" Beobachtungsmodell verbindet über p MeBbeziehungen die 
latenten Responsevariablen yup x1) mit den beobachtbaren Variablen y,(px1). 
Die Messung des latenten Variablenvektors y; (pxt) erfolgt über geeignete 
Schwellenwertrelationen, je nachdem welches Skalenniveau die 
Indikatorvariablen y,(px1) besitzen. Bei ordinalem Meßniveau der 
beobachtbaren Variablen y (px1) ist für jede Komponente y,, i=1,...p, mit C 
Kategorien das MeBmodell durch die monotone Beziehung 


(2.1.3а) у, = c, wenn x, < y; € Keays 


für c = 0,1,...,C-1 und X, = "ox X. = to gegeben. x, > c-1,...,C-1, gibt die 
unbekannten Schrankenparameter der Kategoriengrenzen wieder, wobei die 


Mittelwerte bzw. die  Regressionskonstanten  v,(px1) der  latenten 
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Responsevariablen nicht als Abweichung vom Mittelwert gemessen 
angenommen werden. Allerdings können bei kategorial beobachtbaren 
Responsevariablen die Mittelwertsparameter Vi nicht von den 
Schwellenwerten Tie getrennt identifiziert werden. Aus diesem Grund 
werden die latenten Responsevariablen als multivariat normalverteilt mit 
Erwartungswert 0 angenommen. Im Ға! stetig beobachtbarer 


Indikatorvariablen gilt als MeBrelation zwischen y, und PAN die Identität 
(2.1.3b) y, = у, bzw. у, = у,“ EE 


mit x; als Mittelwert der y, bzw. als Regressionskonstante bei gegebenen 


exogenen Variablen xj. 


Bei stetig zensierten (einseitig bzw. zweiseitig) und stetig gestutzten 
Variablen y, ist der Zusammenhang mit den latenten Responsevariablen у“ 
über die MeBrelationen 


(2.1.3c) y; = су, wenn y," -4 < c, 
у; = y , wenn c, € y, = xi < с, 
у = Cu ‚ wenn y,” - x, 2 c, 

und 


(2.1.3d) y; nicht beobachtbar, wenn y, - х & с 
y = yi” - x, wenn c, < y,“ - xi < с, 
y, nicht beobachtbar, wenn y -x > С, 


bestimmt (vgl. Maddala (1983), 5. 1494). с, und с, sind die meist a priori 
bekannten unteren und oberen Schrankenwerte, die den Wertebereich der 
beobachtbaren Variablen festiegen. 


Die Annahme von bedingt normalverteilten latenten Responsevariablen y 
gegeben den exogenen Variablen xj hat zur Folge, daB lediglich die 1. und 2. 
Momente der Verteilung der latenten Responsevariablen zur Modellschätzung 
herangezogen werden müssen. Aus der  reduzierten Form des 
faktoranalytischen Meßmodells und des Strukturgleichungssystems läßt sich 
die Mittelwerts- und Varianz-Kovarianz-Struktur der latenten 
Responsevariablen у*(рх 1) bei gegebenen (420) und nicht gegebenen (q=0) 
konditionierenden exogenen Variablen x(qx1) ableiten als 
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(2.1.4a) E(y*/ x) = у + A(I-B) а + Л(1-В) 1 Tx = u(@) + П(Ө)х, 
Viv / x*) 


A(I-B)7! w(1-B) lA' + Ө, = У (Ө), 490, 


und 


(2.1.4b) Е(у*) = v+ A(I-B)^!a = џ(Ө), 


< 
“<< 
ж 
— 
" 


A-B) v(I-B) "TA + ©, = X (Ө), q=0, 
mit @ als Vektor der Strukturparameter, der alle nichtrestringierten 
Elemente von von т, х, B, T, v, A, Y, Ө, enthält. 


Ұ(тхт) und @ (pxp) stellen die Varianz-Kovarianz-Matrizen дег 
Fehlertermvektoren С(тх1), е(рх1) des Struktur- und MeBmodells dar, für 
die folgende Annahmen gelten: 


i) С, е sind paarweise unkorreliert und von n und x stochastisch unabhängig 


ii) Ç, e sind jeweils normalverteilt mit E(C) = E(e) = 0 und V(C) = ¥(mxm) 
bzw. V(e) = © (pxp). 


Annahme i) der paarweisen Unkorreliertheit der spezifischen Faktoren Ep 


was eine Diagonalmatrix ©_ impliziert, entspricht der üblicherweise іп der 


Е 
klassischen Faktorenanalyse unterstellten Annahme der bedingten (lokalen) 
Unabhängigkeit der Indikatoren y, (vgl. Bartholomew (1983, S. 232)). Das 
bedeutet, daB die Korrelationsstruktur der Komponenten y" ausschlieBlich 
auf die Variation der gemeinsamen Faktoren n zurückgeführt werden kann. 
Im Gegensatz zu Querschnittsuntersuchungen ist wegen der zeitlichen 
Korreliertheit der Indikatoren die Annahme der bedingten Unabhängigkeit in 


Panelstudien nicht aufrechtzuhalten. 


Zur Vermeidung der Skalenunbestimmtheit der latenten 
Responsevariablen y'(px1) und zur Identifikation der Schrankenparameter 
Tie (i=1,...,p; c-1,...,C-1) werden фе latenten Responsevariablen bei 
auftretenden dichotomen bzw. ordinalen Indikatoren mit Hilfe einer 
Skalierungsmatrix 


1 
(2.1.5) A = [diag(v(y* /x)) ] ^s i 
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standardisiert.'! 


Die Einführung der Skalierungsmatrix A ermöglicht es, die Mittelwerte 
und die Varianzen der latenten Variablen im Rahmen eines multiplen 
Gruppenvergleichs bzw. einer Panelstudie über mehrere Gruppen bzw. 
Zeitpunkte hinweg zu modellieren und miteinander zu vergleichen (vgl. 
Muthén (1988, S. 7.5-8.6)). Die Schätzung der Modellparameter Tiao Va 
a, B, A, T, Y, ©, erfolgt im allgemeinen Modell mittels eines sequentiellen 
dreistufigen GLS-Schätzverfahren bei begrenzter Information. An dieser 
Stelle soll auf die parametrische Modellstruktur und das dreistufige 


Schätzverfahren nur kurz eingegangen werden 12 


Die allgemeine Struktur des Modells lautet (vgl. Muthen (1984, S. 117f.): 
(2.1.62) Mittelwert- und Schwellenwertstruktur der reduzierten Form 
o, = A* kx -K [v + л) a |} 
(2.1.6b) Regressionsstruktur der reduzierten Form 


Oz = vec{AA (1-8)-1г} 


11 Bei ordinalen indikatoren sind anstelle der  Varianzen nur die 
Korrelationen der y ” und statt т, A, Ө. sind nur die Produkte At, A A, 
AO, А identifizierbar. Deshalb wird y" ala standardnormalerteilt mit 
Erwartungswert O und Varianz 1 angenommen (vgl. Küsters (1987, S. 
18-19), Muthén/Christofferason (1981, S. 409-410), Maddala (1983, S. 
47-48, 139)). 

12 Eine ausführliche Darstellung des sequentiellen Schätzverfahrens und die 
explizite Ableitung дег asymptotischen Varianz-Kovarianz-Matrix als 
Gewichtungsmatrix des zu minimierenden gewichteten GLS-Schützers gibt 


Küsters (1987, Kap. 4). 
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(2.1.6с) Kovarianz- bzw. Korrelationsstruktur der reduzierten Form 
оз = K vec[ ajaa- tra- 1л + e, |А), 


mit A als Diagonalmatrix der Skalierungsfaktoren, A*, К, K als 
Duplikations- und Selektionsmatrizen von Schrankenparametern. 


Die erste und zweite Stufe des sequentiellen Schätzverfahrens liefern 


über die Maximierung univariater 13 


und bivariater marginaler 
Likelihoodfunktionen von jeder Komponente y, des Variablenvektors y nach 
den Parametern der reduzierten Form т, u, П, X (vgl. (2.1.4a) und (2.1.4b)) 
gegeben den Komponenten x; der beobachtbaren exogenen Variablen x(qx1) 
konsistente Schätzer 5). 52. Sq der Cu bzw. p (р-1)/2 Elemente der 
Schwellen- und Mittelwerte und der Kovarianzen bzw. Korrelationen der 
ordinalen und/oder stetigen  Indikatorvariablen іп бі» Oa» bei nicht 
vorhandenen und zusätzlich der pxq Regressionskoeffizienten in o, bei 
vorhandenen exogenen Variablen. 


In der dritten Stufe werden die Strukturparameter des Modells O - vec 
ER у, а, В, Г, A, YT, e.] indirekt durch Minimierung der GLS-Funktion 


(2.1.7) F = (s-o)W^'(s-oY 


aus den Schätzern s' = (51, 52, 54) der beiden ersten Stufen bestimmt. 
Dabei ist die Gewichtungsmatrix W еіп konsistenter Schätzer der 
asymptotischen Varianz-Kovarianz-Matrix des Schätzers 5. 


Fehlen konditionierende exogene Variable x (q=0), werden aus den 
ersten beiden Stufen bei stetigen und/oder dichotomen bzw. ordinalen 
Variablen у(рх1) tetrachorische, polychorische und polyseriale 
Korrelationskoeffizienten berechnet (vgl. Olsson (1979), Olsson/Drasgow/ 
Dorans (1982), Poon/Lee (1987)). 


13 Sind alle Indikatoren stetig, werden die Paramster über kleinste 
Quadrateschützer bestimmt. Bei ordinalen Meßrelationen wird der 
ML-Schätzer des ordinalen Probitmodelle (vgl. McKelvey/Zavoina (1975, 
S. 107-108), Maddala (1983, 5. 49-50)) verwendet. 
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Im allgemeinen Fall von g-1!,..,,G Grundgesamtheiten mit stetig 
normalverteilten Indikatorvariablen y(px1) ergibt sich als die nach den 
Modellparametern zu minimierende Funktion 


(2.1.8) ЕЗ = (Neil e [i-ss tz, |? 


1 
2 


-4,- = E \ 7y 
+ Notr[ S; (Yo = ug) (Yg - ug) J) N, 


mit N als Stichprobenumfang in der Gruppe 9, М als 
Gesamtstichprobenumfang, S, bzw. bg und Ys (55,9) bzw. Ug (=0,9) als 
Varianz-Kovarianzmatrizen bzw. Mittelwerte der Indikatorvariablen y,9 іп 
der Stichprobe bzw. Grundgesamtheit. Dabei vereinfacht sich die 
Mittelwertstruktur der reduzierten Form für 4-0 zu 


(2.1.9) 049 = - де [v9 + л9(1-8)-а4 |, 


die neben der Varianz-Kovarianz- bzw. Korrelationsstruktur 0,9 zur 
Parameterschätzung herangezogen wird. Neben der GLS-Schätzung der 
Modellparameter können auch  ML-Schátzungen bei Gültigkeit der 
Normalverteilungsannahme oder asymptotisch verteilungsfreie 
Modellschätzungen bei stetigen nicht normalverteilten und/oder ordinalen 
Indikatoren durchgeführt werden (vgl. Muthen (1983), S. 51-52). 


Im folgenden wird im Rahmen des LISREL-Modells, das sich als 
Spezialfall aus der allgemeinen Modellstruktur (2.1.62) — (2.1.6c) ableiten 
läßt, näher auf das ML- und GLS-Schätzverfahren bei Gültigkeit der 
Normalverteilung eingegangen. 


2.1.1 Das LISREL-Modell als Spezialfall 


Das auf Jöreskog (1970, 1973a, 1977), Wiley (1973) und Keesling (1972) 
zurückgehende LISREL-Modell ergibt sich formal aus der allgemeinen 
Modellstruktur (2.1.68) — (2.1.6c) durch die Annahme von stetigen 
Indikatoren und normalverteilten latenten Responsevariablen y. Das 
bedeutet, daB die latenten Responsevariablen wegen der ldentitát y, - у" 
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direkt beobachtbar sind. Im Unterschied zum LISCOMP-Ansatz werden zwei 


faktorenanalytische “äussere” MeBmodelle für die endogenen und 


"exogenen" beobachtbaren Variablen spezifiziert.!* 


Das Strukturgleichungsmodell ist gegeben durch 


(2.1.1.1) n* = a* + B*n* + r*e* С”, 


mit п“ = (ny Hax n als Vektor der т” latenten endogenen Faktoren, 
ET = (Ep. — Ел”) als Vektor der n* latenten exogenen Faktoren, 
C* = (CCo, Qu») als Vektor der Residuen (Fehler іп den Gleichungen), 


B*(m*x m*) als Matrix der Regressionskoeffizienten zwischen den latenten 
endogenen Faktoren mit 1-B* regular, 


T*(m*x n*) als Koeffizientenmatrix der Regression der n" auf ET, a* = (ags 
КҮРТЕ ae) als Vektor der Mittelwerte der latenten endogenen Faktoren. 
Die stochastischen Annahmen sind: 
(2.1.1.2) E(C*)= О, E(C' C) = v* (m x т”) ist nicht singular, 
E(E*) = 0, E(E*E*') = ®*(n*x n*) ist nicht singular, 
Е(С*&*) = 0. 
Da uf und ET nicht direkt beobachtbar und nur mittels der (p*x 1) und (q* x 1) 


Vektoren y" und x* abbildbar sind, folgt als MeBmodell der exogenen und 
endogenen Variablen 


(2.11.3) у* = у * + A. "n + e", 
(2.1.1.3b) — x* =v + л *Е* + 5, 


A," (p*x т”) bzw. ШЫСЫ» n*) stellen die Faktorladungsmatrizen dar, 
vy (p* x 1) bzw. v,"(q'x 1) sind die Mittelwerte der beobachtbaren 
Variablen und s"(p*x 1) bzw. 5*(9* х 1) die zugehörigen Vektoren der 


14 "Exogen bezieht sich dabei auf den Status der zugehürigen latenten 
Variablen E*. Die Elemente des Vektore x" sind natürlich abhängige 
Variable. 
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MeBfehler. Die stochastischen Annahmen bezüglich деп Meßfehlern sind: 


(2.1.1.4) E(e*) = O, E(e*e”) = Ө «(p* x p^) ist Diagonalmatrix, 


E(8*) 
E(e*5*) = 0, E(e*n*') = 0, 


0, Е(5*5*) = Ө,.(9* x q*) ist Diagonalmatrix, 


E(e*E**) = 0, E(e*(*') = 0, 
E(š*E*') = o, E(5* c*)) = 0. 
Schließlich werden n", E*, с”, 5% und С” als normalverteilt angenommen. 


MeB- und Strukturgleichungsmodell lassen sich wie folgt in den 
LISCOMP-Ansatz integrieren: 


y*\ (v , (^ o n*\ fe 
eus. Il SÄI) 

n* a в” I* Бы 0 г” 
e D | | Ë 0 | e ' HEI ie) 


Für фе  Varianz-Kovarianz-Matrizen Ф#*, Ф*, ©,* und @;* der 
LISREL-Modelle folgt: 


* * ж 
eaan ж-у(4|-(ЖҒ-9) uae, =v [5,]- [9 0 
Е о 0 М) (o a 


Die Gleichungen (2.1.1.5) - (2.1.1.7) verdeutlichen, daB іт LISREL-Modell 
keine konditionierende exogene Variable im Sinne von x(qx1) enthalten sind und 
wegen der fehlenden Mittelwertstruktur (vgl. с), os in Gleichung (2.1.6a) 
— (2.1.6b)) nicht modelliert werden können (vgl. Muthén (1983, S. 53f.), 
Küsters (1987, S. 31f.). Aus (2.1.1.1), (2.1.1.3a), (2.1.1.3b) und den 
Unkorreliertheitsannahmen der Fehlervariablen und latenten Faktoren läßt 
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sich fiir die beobachtbaren Variablen у“, x* die Varianz-Kovarianz-Matrix 
La [(p** q*)x(p* + q*)] der Grundgesamtheit ableiten alsí5 


4 

ix - Y". Б | 

(2.1.1.8) > * = EHE 
^g v9 9 

= x"y* кем | 


Ay" (-B9- CI" e*T** «v*)-B*)TA *' + Ө,» 


*(i-B*)"!r*e*A *: 
7 жж Et, P 
A, 9 (I-B') 7A, 


9:1, 


mit Erwartungswerten E(y") = vy" + Ay" (I-B™)~ ta" + Ay  (-B*)7* T*E(E*), 
E(x*) = v,* + A,"E(E*), E(n*) = (1-B*)"!a* + (1-B*)^!r*E(E*) und E(E*) 
= O (vgl. Jöreskog (1981, S. 84f.)). 


15 Die Kovarianzmatrix X" ergibt sich aus: 


Lyeye = ECy*y*» = eLo," + луп" an Sue ° 2 Ay n* $ eil 


GEO + Ay" a-g*" Ca” + Dg" + g7) e e")(v," + A," C-Bhy" 


Сы are” +Ç“) % є) 1 Е 


= лу? (BI (r*e*r*: + w*)(I-B*) ` Ay" + 9,e- 


т е 


У «е = Е(х”х°') = EL (у + Ae E 800,7 + A.E + 8%) ] 


= ^x e A, + Ope. 


е 


Zones = Els vis Ef (4,7 + ALPE” + BCU + AUB) ГТ” + E 


+ “7)» 771 = A," OP r*(1-B) “А, 
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Die theoretische Varianz-Kovarianz-Matrix des Modells xl ist eine 
Funktion des Vektors O der t "freien" unbekannten Parameter der Matrizen 
x*, vy". v В” T*, Ay". 4,7 o*. v*. Ө,» und Os*. "Frei" bezieht sich 
dabei auf die Elemente der jeweiligen Matrizen, die keinen Restriktionen 


derart unterliegen, daB 


— einzelne Parameter fix sind, also einen bestimmten festen Wert (meist O 


oder 1) besitzen und 


— einzelne unbekannte Parameter einem oder mehreren unbekannten 
Parametern gleichgesetzt werden. 


2.1.2 Modellschützung 


Dieser Abschnitt befaBt sich mit der Darstellung des Maximum-Likelihood 
Verfahrens bei vollständiger Information (ML, vgl. Jóreskog (1963, 1967)) 
und des verallgemeinerten Kleinste-Quadrate Verfahrens (GLS, vgl. 
Jöreskog/Goldberger (1972), Browne (1977, 1982)) zur konsistenten und 
effizienten Schätzung der Modellparameter und des Vergleichs der 
asymptotischen Eigenschaften beider Schätzverfahren im Rahmen linearer 
Kovarianzstrukturmodelle!Ó (vgl. Anderson/Amemiya (1988), Anderson 
(1989), Shapiro (1984), Browne (1987)). Dabei zeigt sich, daß beide 
Schätzverfahren bei der Annahme der Normalverteilung und der Gültigkeit 
bestimmter Regularitätsbedingungen asymptotisch äquivalente Eigenschaften 
besitzen. 


Die wesentliche Voraussetzung für die Schätzung des Modells ist die 
Identifikation der "freien" Parameter des Modells. Das Modell gilt als 
identifizierbar, wenn sich eindeutige Lösungen für die zu schätzenden, 
unbekannten Parameter in uc. v ыр A. Ay", B*, Г*, Ф", ye ©,» und Os*, 


16 Hsiao (1989, S. 159-185) zeigt wie im Rahmen  nichtlinearer 
Fehler-in-den-Variablen Modellen konsistente und asymptotisch 
normalverteilte nichtlineare Minimum Distance Schätzer zur Schätzung 


der Parameter herangezogen werden können. 
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ausgedriickt іп деп Varianzen und Kovarianzen дег beobachtbaren Variablen, 
bestimmen lassen. Im folgenden wird ein identifiziertes Modell unterstellt.!? 
Die Ableitung der jeweiligen Schätzer erfolgt im Rahmen einer allgemeinen 
Schätzstruktur, in der zuerst keine speziellen Verteilungsannahmen 
bezüglich den beobachtbaren Variablen getroffen werden. 


2.1.2.1 Die allgemeine Schätzstruktur 


Ausgangspunkt der Betrachtung ist die symmetrische Varianz-Kovarianz 
Matrix Х% des theoretischen Modells, deren Elemente o*=0*(@), mit 
c*(O)zvech( X*(0))!8 (vgl. Henderson/Searle (1979, S. 66), Nel (1980, S. 
149)), stetige Funktionen des unbekannten wahren (txi) Parametervektors 
©, ЕН sind, wobei H ein konvexer und kompakter Parameterraum des 
offenen euklidischen Parameterraums Rt ist. 


Ist x die Varianz-Kovarianz-Matrix der Grundgesamtheit und 


(2.1.2.1.1) 5-4 
n 


ıMZ 


(z,-z)Xz,-2) 


t=1 


ein unverzerrter Schätzer von = basierend auf einer Zufallsstichprobe 


vom Umfang М(п-М-1) der beobachtbaren Variablen z’=(y*',x*'\mit zu š z, und 
t= 


17 Das tdentifikationsproblem wird eingehend im 4. Kapitel behandelt. An 
dieser Stelle sei lediglich angemerkt, daß allgemeingültige 
Identifikationsregein, wie Rang- und Ausschlußkriterien im Rahmen 
herkömmlicher simultaner Gleichungssysteme, für allgemeine latente 
Kovarianzstrukturmodelle (vgl. (2.1.1) — (2.1.3d)) nicht formuliert werden 
können. Ausnahmen bilden faktorenanalytische Modelle und 
Fehler-in-den-Variablen Modelle (vgl. Geraci (1982, 1983), Hsiao (1983), 
Bekker/Pollock (1986) und Bekker (1989)). 


18 Der Operator vech bewirkt, daB die z“(z° + 1)/2, z°=p"+q", verschiedenen 
Elemente der symmetrischen Varianz-Kovarlanz-Matrix E"(ce) In einem 
Spaltenvektor s*(6) zusammengefaßt werden. Entsprechendes gilt für 


a=vech(S) und eo-(EZg(09)). 
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endlichen 4. zentralen Momenten, dann erhält тап konsistente Schätzer 6 


von 9o: wenn eine bestimmte Diskrepanzfunktion'? 


(2.1.2.1.2)  F(S,E*(8) = min F(S,X"(9)) 
OEH 


eindeutig minimiert wird, so daß Kë = L*(0,) für 95€ H gilt. 


Dabei ist ғ(5,5%6)) eine Skalarfunktion der beiden [(p**q')x(p"*q*)] 
Varianz-Kovarianz-Matrizen S und ES mit den Eigenschaften 


i) F(S,5*)20 
ii) F(S,$ *)-0 genau dann, wenn $*.s 


iii) ғ(5,%%) ist eine 2-Ғасһ stetig differenzierbare Funktion der beiden 
Argumente S und ye 


Im folgenden werden der ML- und GLS-Schätzer bei  multivariat 
normalverteilten beobachtbaren Variablen aus der allgemeinen Klasse der 
quadratischen Diskrepanzfunktionen 


(2.1.2.1.3) F(S,E*(9)/U) = 5((8-29и-5а-2%) ] 


abgeleitet, wobei и eine symmetrische positiv definite 
[ (2*(2*+1)/2)x(2*(2*+1)/2) | Gewichtungsmatrix ist. Zunächst wird keine 
Verteilungsannahme bezüglich den beobachtbaren Variablen z eingeführt. Es 
wird lediglich angenommen, daß die z'=(y*',x*') unabhängig und identisch 
verteilt sind und endliche 4. zentrale Momente existieren. 


"Beste" Schätzer des Parametervektors Өс im Sinne kleinster 
asymptotischer Varianzen ergeben sich, wenn die Gewichtungsmatrix U in 
Wahrscheinlichkeit für n- © gegen die [(z*(2*+1)/2)x(z*(z*+1)/2) | 
Varianz-Kovarianz Matrix Ү mit 


19 Browne (1982, 6. 81) bezeichnet Diskrepanzfunktionen als Funktionen, 
die die Differenz zwischen den beiden bekannten Varianz-Kevarianz 
Matrizen, 6 und E", der Stichprobe und eines reproduzierten 


theoretischen Modells minimieren. 
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(2.1.2.1.4) Yaj = Leov(s,".s,)")= lim cov(s,* ëv 


со 


ж 


z ж 
= бок Hatt 


ж ж - E * 
+ But бық "Kat ket (dk = 1,...,z , 


der Grenzverteilung des Zufallsvektors s*=n'/2(s-¢ *) der Elemente der 
Stichprobenkovarianzmatrix S konvergiert?9, wobei X ij kl die Kumulanten 4. 
Ordnung der multivariaten Verteilung der beobachtbaren Variablen z'z(y" ,x*') 


darstellen und durch 


_ *_ * *_ * = * 
(2.1.2.1.5) Xoij, kt. 7 оір, кі б, Beki 7 бом бр ^ боп ој 


gegeben sind. 


Insbesondere folgt bei Normalverteilung der beobachtbaren Variablen z, 
daB die X ij ki gleich O sind und sich die Elemente der asymptotischen 
Varianz-Kovarianz-Matrix Yo aus (2.1.2.1.4) als 


N = ж жу _ aA ж ж ж 21 
(2.1.2.1.6) att 7 Leov,,(s;; Sua) = Sak Oo, * Gan Fj, ergeben. 


Der Vergleich von (2.1.2.1.4) mit (2.1.2.1.6) verdeutlicht, in welchem 
Ausmaß sich die asymptotischen Varianz-Kovarianz-Matrizen Ү und yN der 
asymptotischen Verteilung von s*, basierend auf einer beliebigen stetigen 
Verteilung bzw. der Normalverteilung der beobachtbaren Variablen z, in 
Abhängigkeit von den Kumulanten 4. Ordnung unterscheiden. 


20 Aus dem multivariaten zentralen Grenzwertsatz (vgl. Cramar (1946, Kap. 
21.11 und 24.7) folgt, daß die Elemente von S bei existierenden 4. 
zentralen Momenten der beobachtbaren Variablen asymptotisch 
normalverteilt sind mit Mittelwertsvektor Null und Varianz-Kovarianz 
Matrix Y, mit МТК aus (2.1.2.1.4) (vgl. Anderson (1984, 5. 81-82), 
Muirhead (1982, Theorem 1.2.17, 5. 19)). 


21 Browne (1982, S. 82-83) spricht in diesem Zusammenhang davon, daß 
die multivariate Verteilung der z "keine Kurtosis" besitzt, da die 
marginalen Koeffizienten sowie der multivariate Koeffizient der 
Überschußkurtosis (vgl. Mardia (1970, 1974)) den Werten der 


multivariaten Normalverteilung entsprechen. 


Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4 
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM 
via free access 


24 


2.1.2.2 GLS- und ML-Schätzung bei Normalverteilung 


Im allgemeinen ist die asymptotische Varianz-Kovarianz Matrix Ү bzw. Yo 
der asymptotischen Verteilung von s* nicht bekannt, da beide Matrizen von 
der Kovarianz-Matrix Es der Grundgesamtheit abhängen. 


Die Matrizen Yo bzw. Yo müssen deshalb durch einen konsistenten 
Schštzer V=V, d.h. 


(2.1.2.2.1) plim V = Yo bzw. YN 


n> 


approximiert werden. 


Gilt (2.1.2.1.6) und wird Normalverteilung der beobachtbaren Variablen 2 
unterstellt, ist 


(2.1.2.2.2) V = 2n Y, (W KK „2? 


ein konsistenter Schützer der asymptotischen Varianz-Kovarianz-Matrix yN 
der Grenzverteilung von s*, mit positiv definiter Matrix W als unverzerrtem 
Schätzer von Le" der Grundgesamtheit. 


22 Der Operator B steht für das Kronecker-Produkt. 


Die Matrix V oe (z"x 242) für eine (z"x z”) symmetrische Matrix W stellt 
die Moore-Penrose inverse einer Übergangamatrix LINES (z*?% т”) dar, die 
eine lineare Transformation von vec (W) zu vech(W) ermöglicht. Dabei 
gilt: vec (W) = Ф,«уесһ(М/) und vech(W) = VY evec(W) = 
(Ф,«,Ф,.)!Ф,«"Ф,«уесһ(М/) (vgl. Browne (1977, 5. 207-208), Nel (1980, 
S. 160-162), Magnus/Neudscker (1988, S. 32-33)). Desweiteren 148+ 
sich zeigen, daB V -(М/ Gi W)VY' = Ф. (ММ) Ф" folgt, mit 6, W^ = 
vech W''. 

Browne/Shapiro (1988, S. 195) formulieren V in der Form Ум = L 
соу,(а”) ш 2M.«(L," 8Z,'M.. = 2M »(Z," BE,"). Die symmetrische 


°з 


idempotente (z*’ xz Projektionsmatrix Mie entspricht dabei dem 


Produkt der beiden Matrizen Ф,« ипа Ұ,»- 
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Aus der allgemeinen Klasse der Diskrepanzfunktionen (2.1.2.1.3) 1äßt 
sich nach Anwendung der quadratischen Неде! für Matrizenprodukte?? die 
einfachere GLS-Schätzfunktion 


(2.1.2.2.3) F,,(S,5*(@)/U) = Е(5,7* (ө)/м) = 3 “Гв -x*(@))vt ]? 


ableiten (vgl. Browne (1977, 5. 210)), deren Minimierung nach dem 
Parametervektor © für U-V-V-X"(O) zu besten GLS-Schätzern © von 96 
führt, die das Gleichungssystem 


* * 
(2.1.2.2.4) Fas CI = -2tr(2*-'(0) (s-x*(G ))z*-'(e) ду (Ө) = 0 


29. ðO, 


für alle @ ,(i=1,...,t) erfüllen. 


Häufig wird an Stelle der GLS-Schätzfunktion Eus die 
Diskrepanzfunktion2* 
ж - 1 *-1 -1 
(2.1.2.2.5) F... (5,*(0)) = - —n[trsz*-t(@) + fg | 65-1 rell 
_ (p*+q*) 


zur Schätzung der Modellparameter herangezogen. Die Minimierung von F u. 
liefert bei Erfüllung der Beziehung (2.1.2.2.2) Wishart-Maximum-Likelihoad 


Schätzer e. des wahren Parametervektors Oc. Р ist der Logarithmus 


23 Es gilt: (vecA)'(B@C)(vecD) = tr(ABC'D'), wenn das Matrixprodukt 
ABC'D' existiert und quadratisch ist (vgl. Magnus/Neudecker (1988, 
Theorem 3, S. 31)). 

24 Swain (1975, S. 325) gibt mehrere Beispiele für alternative 
Diskrepanzfunktionen, die bei Gültigkeit der Normalverteilung ebenfalls 


korrekt spezifiziert sind und die Bedingung (2.1.2.2.2) erfüllen. 
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der konzentrierten Wishart-Likelihoodfunktion (vgl. Jóreskog (1963, S. 34), 
Lawley/Maxwell (1971, 5.26)),25 


(2.1.2.2.6) LLL 2*(0),S | = С. эш са а. tr(sI”'(e)), 


r -- 
mit c = |ns|!/ 2er P [21721746060 D r(1/2(n«1-0)] ' , 
із1 


wobei davon ausgegangen wird, daß bei multivariat normalverteilten 
beobachtbaren Variablen z’= (y",x"), mit Erwartungswert u(=0) und 
Varianz-Kovarianz-Matrix o" ein Vielfaches der Stichprobenkovarianz- 
matrix, mS, (vgl. (2.1.2.1.1)), annähernd  wishart-verteilt ist mit 
Dichtefunktion 


алаға мхм) mE Daten _ 
par [ae тке m r(172(n4-i)) 
і=1 


r=p*+q* ist dabei die Anzahl der beobachtbaren Variablen z'-(y*', x*) und Г 
die allgemeine Gammafunktion (vgl. Anderson (1958, S. 154f.)). Die 


Maximum-Likelihood-Schatzer Ө der Modellparameter aus B", Г*, v*, 
м A. B e,", ®* erfüllen das Gleichungssystem 
дЕ AS, E" (0) * 
(2.1.2.2.8) Fum (S 2*0) Leo) EN _ (y (9)s y*"(o) 
98, 96, 
уыс) 
96, 
- ben DE (Ө) 
= -try*"(e)[s-r*(e)]y* (o) ZE, - 0, 
i 


25 Der Unterschied zum Logarithmus der Wishart-Likelihoodfunktion 


log L besteht darin, daß die von © unabhängigen Terme weggelassen 


MWL 


werden (vgl. Jóreskog (1967, S. 445), Graybill (1969, Theorem 8.2.1)). 
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der ersten Ableitungen der ти minimierenden Likelihoodfunktion Р. Im 
einzelnen ergeben sich die 1. Ableitungen? als 


oF - : S I 
(2.2.2.9) — = (A "Qy (I-B*) !r*e*r*'(-8*)! url v*ü-g*)7 
OA, 5 
* Oz, A," o*r*(-8*)7), 
(2.1.2.2.10) um = 2(Q. A *(I-B*)"'T*8* + OLA 42% 
жыны AA * 7 ху ‘у xx ‘и , 
x 
(2..2.2.4) Soe = -2(-8*)7 A «ло, (u-8*)"'r*e*r*ü-8*)7* 
DEER oB* y y yy 
(EAR 5.1 * * LIVER P 
+ (1-8*)"*w*(-8*)7*) + лука, o*(i-B*) Er 
(2.1.2.2.12) Za = a(1-8*)7'A LEa A *o*(i-B*) 'r*+ o, A,*o*] 
PUE Bo y уу у ху x I 
(2.1.2.2.13) am = (I-B*) pA "Q A *-8*)"'r*« (I-8*) 7! r A tos A.“ 
.e.e. 30° = у ` yy y y xy x 


ж. * LAT 
PA GA BYTT, 


26 Die formale Darstellung der 1. Ableitungen ist im Anhang A 2 zu diesem 
Kapitel enthalten. Alle Elemente von в”, г”, Y”, Ay”. Ау» e.*. e," 
werden ale freie Parameter betrachtet (vgl. Jüreskog (1973, S. 107f.)). 
An dieser Stelle sei auf die falsche Wiedergabe der 1. Ableitungen 
oF, Ө, und SF, d 998 in Jüreskog (1973, S. 90) aufmerksam 
gemacht. Die korrekten Ableitungen geben (2.1.2.2.15) und (2.1.2.2.16) 


wieder (vgl. auch Jöreskog (1979, S. 110) sowie Hayduk (1967, S. 156)). 
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2A 9 _ a1 ж ж..-1 ж. 
(2.1.2.2.14) SCH = (1-B”) А, 0, (1-B ) Ay I 


oF 
(2.1.2.2.15) —= = 0 
ðO 


ж а, 


OF 
(2.1.2.2.16) ——““ = 
dp 


wobei N die іп Оу, 0,, und О (entsprechend zu 5%, vgl. (2.1.1.8)) 
partitionierte, symmetrische Varianz-Kovarianz-Matrix des Modells ist. 


Im Rahmen des LISREL-Computerprogrammes (vgl. Jóreskog/Sórbom 
(1988)) werden die beiden Likelihoodfunktionen F, und F, (vgl. (2.1.2.2.3) 
und (2.1.2.2.5)) über den gesamten euklidischen Parameterraum minimiert, 
ohne daB Restriktionen wie etwa die Nichtnegativitatsbeschrankung der 
Varianzen bestehen. Das führt dazu, daB Parameterwerte auBerhalb bzw. 
am Rande des zulüssigen Parameterraumes sogenannte "Heywood Cases" 
(vgl. Harman (1971, S. 117f.)) als Ergebnis des Optimierungsprozesses 


auftreten Кёппеп.27 


= 

27 Van Driel (1978) nennt als mögliche Ursachen für das Auftreten von 
“Heywood Cases” (negative Varianzen, Varianzen gleich O, Korrelationen 
größer MI Stichprobenvariationen, Fehlspezifikationen sowie die 
empirische Unteridentifikation einzelner Modellparamster (siehe auch 
Kenny (1979)). 
Methoden und Verfahren zur Lösung des Nichtnegativitätsproblems 
geben Jóreskog (1967, S. 465f.), Rindskopf (1983, 1984a,b) sowie Lee 
(1980) und Lee/Bentler (1980) für allgemeine Kovarianzstrukturmodelie 
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2.1.2.3 Asymptotische Eigenschaften-Konsistenz und asymptotische 
Normalität дег GLS- und ML-Schätzer 


Die Darstellung дег  asymptotischen Eigenschaften der GLS- und 
ML-Schätzer erfolgt in Anlehnung an die Arbeiten von Browne (1977, 1987), 
Shapiro (1984), Browne/Shapiro (1988), Amemiya et al. (1987) sowie 
Anderson (1989) und Lee/Bentler (1980). Allerdings sind die Beweise zur 
Konsistenz und asymptotischen Normalität auf den stochastischen 
Regressorfall mit unabhängigen und identisch verteilten beobachtbaren 
Zufalisvariablen z' = (y*', x*') beschränkt. 


2.1.2.3.1 Annahmen 


Neben den unter (2.1.2.1) formulierten Eigenschaften? (i-iii) für die zu 
minimierenden Diskrepanzfunktionen werden dem allgemeinen Modell (2.1.1 — 
2.1.3d) folgende Regularitätsbedingungen auferlegt (vgl. Shapiro (1983, 
Theorem 4.2, S. 47, S. 63-65), Browne/Shapiro (1988, S. 206-207), 
Browne (1977, S. 209)), 


НІ) die Varianz-Kovarianz-Matrix Y, der Grenzverteilung von s* (vgl. 
(2.1.2.1.4) ist positiv definit. 
Bei multivariat normalverteilten z ist R1) áquivalent zur Bedingung, 
daB Ma positiv definit sei. 


R2) 96 ist ein innerer Punkt des Parameterraumes H c R*. 


R3) c*(G) = vech>*(@) ist in der Umgebung von Og stetig 
differenzierbar 
д0*(Ө 
und die [ z*(2*+1) /2 x t | Jacobi-Matrix 208) besitzt уоһеп 


Spaltenrang ап der Stelle Ө - O,. 


28 Shapiro (1983, S. 37-46) betrachtet ausführlich das Stetigkeits- und 


Differenzierbarkeitsproblem der zu minimierenden Funktionen. 
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R4) es gilt die Nulihypothese Lo = E* (0o) für ©, € H. Shapiro (1983, 
5.62) und Browne (1984, 5. 66) geben als alternative Bedingung 
an, daß eine Folge von Kovarianzmatrizen der Grundgesamtheit 
gegen eine Matrix, die das entsprechende Modell erfüllt, 
konvergiert: (| = E*(eg)li = О(п71/2) bzw. die 
Grenzverteilung von s* ist verzerrt mit 1/2n ^ / 2%гНҮ, + o(n^!/?), 
wobei H die Hessematrix von F(S,*()) ist. 


R5) der Parameterraum Н € Rt ist kompakt.2® 


R6) das Modell ist für ©, identifiziert, d.h., E*(8) = L*(@g), Oo. 
OEH impliziert, daB 95-9. 


Die Annahme R6) дег Identifizierbarkeit des Parametervektors © bei 
Gültigkeit der Nullhypothese und den Eigenschaften i) - iii) für die 
Diskrepanzfunktionen F(s,$*) entspricht der Annahme der bedingten 
Identifizierbarkeit von Ө an der Stelle O,¢ H bei gegebenen Ха: wenn Og 
F(Xg*.x*(e9)) eindeutig minimiert (vgl. Shapiro (1983, S. 38-39), Shapiro 
(1984, S. 86-87)). 


2.1.2.3.2 Konsistenz 


Im folgenden wird die Konsistenz der unter (2.1.2.1) formulierten 
allgemeinen Minimum-Diskrepanzfunktionen überprüft. 


29 Ein Parameterraum H c R? ist kompakt, wenn er geschlossen und 
begrenzt ist. a) H c rt ізі geschlossen, wenn er alle 
Akkumulationspunkte enthält, für die gilt: in der Umgebung von x e R? ist 
ein Punkt ungleich x aus H enthalten. b) H С R' ist begrenzt, wenn für 
beliebige x € R? der Parameterraum H vollatündig in der Umgebung von x 
liegt (vgl. Magnus/Neudecker (1988, S. 65-69)). Oa H meist den 
gesamten euklidiachen Raum rt, der unbegrenzt ist, umfaßt, führt 
Anderson (1989, S. 97) an Stelle der Kompaktheit des Parameterraumes 
H eine strenge Identifikationsbedingung ein: für alle e>O existiert ein 520, 
so daß für Ө е R? und laten - o" teil <8 die Bedingung lle - Ө. «s 
gilt (vgl. auch Shapiro (1984, S. 87), Browne/Shapiro (1988, S.198)). 
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бейеп die Annahmen R5), R6), F(s,X*(0))ist eine stetige Funktion von 
S und Ө bzw. X"(O) und ist S ein konsistenter Schätzer der 
Varianz-Kovarianz-Matrix жаы der Grundgesamtheit, d.h. 


(2.1.2.3.2.1) ріт5 = X*(09), 


n— со 


dann folgt für п > о, daß 6 ein konsistenter Schätzer fiir 99: d.h. 
(2.1.2.3.2.2) lim = 6,, 
Fuss. 


ist. 


Der Konsistenzbeweis?® (vgl. Shapiro (1984, S. 88) beruht im 
wesentlichen auf der Stetigkeitsannahme der Skalarfunktion EIS, X") und 
der Kompaktheit des Parameterraumes H. Daraus folgt, daß bei bedingter 
Identifizierbarkeit von © F(s,x*(0)) in Wahrscheinlichkeit gegen F (Хат 
x'(e )) konvergiert, wenn (2.1.2.3.2.1) gilt und ein eindeutiges Minimum © 
für F s,E*(0)) existiert. Die Existenz eines eindeutigen Minimums ist durch 


die Kompaktheit von H gegeben. 


k a 
30 vgl. auch Amemiya/Fuller/Pantula (1987, 6. 56-57) und Anderson (1989, 
S. 97), die beide von der strengen ldentifikationsbedingung ausgehen. 
Anderson nützt dabei die Invarianzeigenschaft der Diskrepanzfunktionen 
. -. 
Fw, und F ıs bezüglich Transformationen der Art S = CSC und > 
CX"C' aus, mit C als nichtsingullirer Matrix. Gilt CX *C' = I und CSC'- 
D (D ist eine Diagonal- und | die Einheitsmatrix), so lassen sich E wi und 
WË? . р +а®% 


ре tq 
Foi; in der Form Le 010) = У (911-1999 1-1) und L, (1.0) = x= (d, -1)? 
EA Weg 


darstellen, die ein eindeutiges Minimum ап der Stelle du >1 besitzen und 
stetig sind (vgl. hierzu Anderson (1984, S. 274 und Beweis zu Lemma 
3.2.2, S. 64)). 
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2.1.2.3.3 Asymptotische Normalität 


Es sei z' = (y*,x*') eine Folge von unabhängigen und identisch verteilten 
Zufallsvariablen mit Mittelwert u (-0), Varianz-Kovarianz-Matrix X*(@) und 
endlichen vierten Momenten. Gelten die Regularitätsbedingungen Ri - R6) 
zusammen mit der Eigenschaft iii) der 2-fach stetigen Differenzierbarkeit 
der Diskrepanzfunktion, so folgt für alle 6 von Ө, die 


5,5<ө)) = -[teg |8>-“6)| + “(6 Х%-(ө)) | 


TA 


(2.1.2.3.3.1) F 
und 
(2.1.2.3.3.2) F, (S, E*(6)) = i/2tr[(s-X*(to))u^! |? = (s-0*(@))U-"(s-0*(@)), 


s = vechS und c"(O) = vech X*(@), minimieren, daB die asymptotische 
Verteilung von Ae = "/2(ө - Өс) multivariat normalverteilt ist mit 
Mittelwertsvektor gleich Null und Varianz-Kovarianz-Matrix 


(2.1.2.3.3.3а) Lcov($S Kal = [FOUND Foo) | F(eg) Yo mëi"? 


F(eg)[F(iegx v^! rcog) |" 


für die Maximum-Likelihood-Schützer und 


б! 7-1 


(2.1.2.3.3.3b) со 2,2224, = (ғ(ө,07көс|!ғ(өо0750-7(өо) 


[F'(ea)U !F(eo)] 


für die GLS-Schštzer, mit 


9 vech >“(Өс) 
кө)-------. 
dë 
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= [2n'y, (x*teg ax*iog v; | ' = 1/2n®,.(TXe,)@L*e,))® 
(vgl. (2.1.2.2.2)), 
у = E{vech| iz- uzg) = *(e9) |} 


рит U — U, U=Y, bzw. ҮМ, positiv definit (vgl. (2.1.2.1.4), (2.1.2.1.6) 


n> а 


und (2.1.2.2.2)). 


Beweis:>' Da E ein konsistenter Schätzer von ©, € G und E іп 
(2.1.2.2.5) in der Umgebung von ©, 2-fach stetig differnzierbar ist, erfüllt 
© für n > © mit Wahrscheinlichkeit 1 die Gleichungen erster Ordnung, die 


sich nach Anwendung von Taylor's Theorem ergeben als 


s,x*(@ 9 vech X" (0h) à?vechYE"(0*) A 
TERCER = — Ы un Lë 99) 
90 512, 0000' 


= 0, 


wobei O*" auf дег Verbindungslinie von Š... und Өс liegt. Wegen der 
Existenz von stetigen ersten und zweiten Ableitungen und der Tatsache, daB 
Ө = ©, ein eindeutiges Minimum von F(S,X*(69)) ist, (vgl. Annahme R2)) 


gilt, daB 


3?vechE*(G") 22уесһ>”(Ө 
бб qas p „ЛЛ E лел эон. 
n c 0800" EECH 


positiv definit ist. 


——— F. 
31 Die Beweise erfolgen in Anlehnung an Anderson (1989, 5. 99-100) und 
Amemiya/Fuller/Pantula (1987, 5. 58-60), sowie Shapiro (1983, S. 63f.). 
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Aus (2.1.2.3.3.4а) folgt somit 


A à*vechYX*(0*) V! ovechE*(0,) 
- = {йш л ыу. L= s 9 266 
(2.1.2.3.3.6а)Ө, - O | TE Š . 


Unter Verwendung von (2.1.2.2.8) ergibt sich 


* 
(2.1.2.3.3.7a) M (90). Fer. (Irte,a Ziel 


-1 


vech (s-E*(69)) 


= 2F(69)(YN)"! vech(S-5* (69)). 


Sind die partiellen Ableitungen für ©, und Ө, уоп © дигсһ 


2 ж * ж 
(2.1.2.3.3.8a) een (0) = appar (9) 22 (0) уж.. (9) ӘХ (9) 


20,90, 99, 99, 


2y* * 
a?r*(e) `, ESTER (0) 


Ste 
20,20, jg 2 4e 


+ trE""'(8) 


* 2 
329) _ yee) sure 2 


30, 30,00 


sij = At 
j 
bestimmbar gilt, wegen plim 6 


= Og, (2.1.2.3.3.5а) und (2.1.2.3.3.8a), 
daB Pes 


MWL 


o2vechy*(@*) . » 
(2.1.3.3.9а) eer = -2F(8g)(YI) Foo) + 0, (1). 


Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4 
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM 
via free access 


35 


Wird angenommen, daB S mit Rate n^!/? gegen =*(@,) konvergiert, dann 
folgt unter Verwendung von (2.1.2.3.3.6a) und (2.1.2.2.8) aus 


(2.1.2.3.3.10а) Ô -O, = [Е'(Ө (YY Е(Ө )] Flo)" 


vech(s-X*(09)) + SEH 


даВ n'/2(6 „-9,) asymptotisch normalverteilt mit Erwartungswert О und 

Varianz-Kovarianz-Matrix wie іп (2.1.2.3.3.3a) ist. Entsprechend läßt sich 
A 

die asymptotische Normalität von ©, aus F_, in (2.1.2.2.3) ableiten. Analog 


zu (2,1.2.3.3.4а) - (2.1.2.3.3.5a) erhält man 


5 


d2vech( X*(8*),U) a à vech( E*(0,),U) 
29296” дө 


(2.1.2.3.3.6b) 6, .-@, = - | 


Wegen дег Stetigkeitsannahme дег 2. Ableitungen, der Konvergenz іп 
Wahrscheinlichkeit von СЕ vech S, U) gegen (Ө, vech E* (0o) U) und des 
eindeutigen Minimums von ЖАРЫСА 0) an der Stelle O=0, (vgl. R5 und 
R6), folgt 


9? vech(*(6*),U) Р 


(2.1.2.3.3.9b) —  2F'(0,)U0-' F(@,) 
20 30" 


und 


д vech(X" (69),U) 


oo 1 
x = -2F'(Gg)U ! vach(s-X*(69)) + opl ) 


(2.1.2.3.3.10b) Ir 


Das Ergebnis in (2.1.2.3.3.10b) ergibt sich direkt aus der asymptotischen 
Verteilung von [з-о*(ө,) |, die nach dem multivariaten zentralen 
Grenzwertsatz (vgl. Fußnote 20) den Erwartungswert О und 
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Varianz-Kovarianz-Matrix Yo wie in (2.1.2.1.4) besitzt. 


In der Darstellung der asymptotischen Normalität beider Schätzer 
wurde bislang keine spezielle Verteilungsannahme bezüglich den 
beobachtbaren Variablen und деп zugrundeliegenden latenten Faktoren 
getroffen. Lediglich die unabhängige und identische Verteilung der 
beobachtbaren Zufallsvariablen und die Existenz der vierten zentralen 
Momente wurden vorausgesetzt.?? 


2.1.2.3.4 Zusammenhang zwischen GLS- und ML-Schätzer bei 
Normalverteilung 


Bei Gültigkeit der Normalverteilung der beobachtbaren Variablen 
z~N(u,(=0), x*(e)) besteht ein enger Zusammenhang zwischen dem GLS- 
und ML-Schätzer (vgl. Browne (1977, S. 215-217); Browne (1982, S. 
83-84); Jóreskog/Goldberger (1972, S. 245); Dahm/Fuller (1986, S. 140)). 
Unter schwachen Annahmen láBt sich zeigen, daB beide Schátzer die gleiche 
asymptotische Verteilung besitzen und дег GLS-Schätzer eine 
Approximation des ML-Schátzers bzw. gleich diesem ist, wenn als 
Gewichtungsmatrix der ML-Schätzer der Varianz-Kovarianz-Matrix der 
Stichprobenmomente herangezogen wird. 


Der ML- und der GLS-Schátzer sind durch die Werte von O gegeben, 
die (2.1.2.3.3.1) und (2.1.2.3.3.2) minimieren. Die Gewichtungsmatrix U der 
GLS-Schützfunktion wird durch einen entsprechenden Schätzer (vgl. 
(2.1.2.2.2)) 


(2.1.2.3.4.1) 0 = 2n 'Y .(S 8 S) +, 


mit der dazugehörigen Inversen 


32 Browne (1987, S. 378f.) leitet die Robustheit der GLS-Schätzer unter 
der restriktiven Annahme dar Existenz von endlichen achten zentralen 
Momenten und normalverteilten Faktoren und Störtermen im Rahmen der 


Faktorenanalyse ab. 
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(2.1.2.3.4.2)07' = 1/2n0,.(S @ 5 ')Ф;. 


z 


substituiert. 


Aus (2.1.2.3.3.2) und (2.1.2.3.4.2) erhált man 


1/2n[ vec(s-X*(6)) (s! в s^ [vec(s-X*(6)) | 


(2.1.2.3.4.3) FN 


Gus 


(х“ө),0) 


1/2 (8-5ө))571 *. 


Beide Diskrepanzfunktionen lassen sich umformen33 іп 


2 P " 
(2.1.2.3.4.) F* (S,E*(6)) = X (одл, + 871-1) 


und 
^ 2* А 
(2.1.2.3.4.5)Е*, (5*(@),U) = 1/2 X (X,-1)2, 
і=1 
ті X, als Eigenwerte von X"(G) in der Metrik von S aus der charakteristischen 
Gleichung 


(2.1.2.3.4.6) |s 1/2y*(e)s-1⁄/2_x 1| = о. 


33 Da die Spur bzw. die Determinante einer symmetrischen positiv definiten 
Matrix А gleich der Summe bzw. dem Produkt der Eigenwerte von А ізі 


(vgl. Searle (1982, S. 276-279); Magnus/Neudecker (1988, S.19)), ergibt 


- 


za *z 1 А 
sich für Eo daß reet (©) = Ж Y, = E —— und -teg|s z* CHE 
i=1 ік! ^| 
1 А ^ I 
-logÇ, = EE = log^,, mit y, ale Eigenwerte von E*'(6)s5. bzw. für ES 


i 
1 


daB aus (1-57 x*(e)). mit Eigenwerten 1-5. für (1-s !x*(o))? ent- 


sprechend( Х,-1) 2 folgt. 
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Betrachtet man F* (в.5(6)) als Funktion von (apa kal und führt eine 


MWL 
Taylor- Reihenentwicklung um à,=1 durch, so folgt aus 


. : Е. уй (МП ae 
(2.1.2.3.4. F*.. (S,E*(6)) = X (1-(А,-10) + ssec cui) 
i21 
1-02 (5-93 
+ (X,-1) - : + + 
21 3! 


daB 


(2.1.2.3.4.8)Е* (5,5%ө)) = 1/2 X Q,-0? = F* 


ist, da die Eigenwerte Ў, stetige Funktionen der Elemente der 
Stichprobenkovarianzmatrix S sind und S für große Stichproben in 


Wahrscheinlichkeit gegen I” (©), 9-06, konvergiert. 


Unter Verwendung der Bedingungen 1. und 2. Ordnung für En und 
^ 
E 27 zeigt Browne (1977, S. 216), daß der ML-Schätzer ©, der 


34 Für die Spur und den Logarithmus der Determinante einer symmetrischen 


Matrix X als Funktion von © gelten folgende Differentiationsregeln: 


ətrax ! 4 4 ox 


= -teX Ах ——, 
oe oe 
9loglXI -1 ox 
oe ae 
otrx? 
= 2trX — 
ae дө 


(vgl. Мә! (1980, S. 15ОҒ.); Magnus/Neudecker (1988, S. 1774.)). 
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дЕ* (5,5“ө)) aX*(e) 
(2.1.2.3.4.9) —— À——— = -tY""(9). 
00, 20, 
Y*'te; 
= -trE^ "(0,SX* (Ө) 
EICH 
9%” (e) 
= -tr | z* te (s -z*to»)z* te) — ] 
30, 
i =1,. z*, 
erfüllt, zur gleichen Lösung bei der GLS-Schätzung für 
oF. (5,58. ) 3L*(e) 
(2.1.2.3.4.10) GEGEN.) = -2t[u^'(s-Z*(o))u'! ——— = 0, 
дө, 00 


führt, wenn die Gewichtungsmatrix u! = (Ө. und positiv definit ist. 


Nur dann konvergiert die asymptotische Verteilung von n'/2(8... -O, .) für 
n —»coo gegen den Erwartungswert O und der Varianz-Kovarianz-Matrix 


(2.1.2.3.4.1) H(69) = [F0 YS pell, 


mit YN = 2n Y .(X*(69) 8 X"*(69))v,..?5 


Somit gilt für Š... und Ө... bei normalverteilten beobachtbaren Variablen 2” 
LIN D 
x 


= (y , 


А L = 
(2.1.2.3.4.12) n!/? (8 - ө)) —— N(0,2H(8,)°"). 


35 (2.1.2.3.4.11) ergibt sich aus (2.1.2.3.3.3a) bzw. (2.1.2.3.3.3b) durch 


^ 

Einsetzen von > = ды X = an 'Y „(wa w) We mit W als 
т—7 со 

konsistenten Schätzer, W = Eu uu von z’(e,) und smit von ro = 


YN. Entsprechendes gilt für U in (2.1.2.3.3.3b). 
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Anhang А2: Matrizen - Ableitungen дег Wishart - Maximum- 
Likelihoodfunktion F 


L 


Die Ableitungen der Funktion 
(A.2.1) 2 F... = tr SL*' (Ө) + log |5577 (oj 


nach den Elementen Ау“, A B*, r*, o*, ¥*, O,» und @ < des 
Parametervektors @ erfolgt durch Matrixdifferentiation unter Verwendung 
von Matrizendifferentialen für Spuren und Determinanten von Matrizen (vgl. 


Schëneman (1985), Magnus/Neudecker (1988)). 


Definiert man aus der Varianz-Kovarianz-Matrix Zo 9:1, (vgl. 
(2.1.1.8)) 


(A.2.2) A = (1-B*)' 
(A.2.3) D = (1-B*) !r* 
(А.2.4) C = (1-B*)~'r*e*r* (1-88) ^! + (1-В*) lg*(|-p*y 71 
= рф*р' + AY*A’ 
sowie 
(4.2.5 а = ЕДЕ Dt (уж age? 
Dune О. 
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so folgt fiir die Matrizendifferentiale 
(A.2.2a) АА = - (1-В*) 'a(1-B*;(1-B*)^! = -Ad(I-B*)A 


(A.2.3a) dD = (1-В*) 718% + dAT* = - Ad(I-B*)AT* + Adr* 


Adl* - Ad(I-B*)AT* 


(A.2.4a) dF 


dlog e + degt! 


tr(Er tad) - tr (E* !sE* ax?) 


tr(QdE*) 


tel Dun dY eyes Oye, ed Yes + GREEN 


+ 


Оаа ае) 


Setzt тап (А.2.2) — (A.2.4) іп фе entsprechenden Teilmatrizen Lyty* 


Luryr und Хы,” von YT ein und bildet die Differentiale, so folgt 


(A.2.6) dun = dL A,*(DO*D + Av*A)A,* + O.a] 


*na*n: ж. жүрү a * * жага ж. 
2A, Do D'dA, + 2A, Dé dü А, % A; Dd® D А, 


ЖАЖА: ж. ТС 
+2 Ay AY A'dA, * 2A, AY dA Ay 


к LI . 
= + A,AdY A'A + dO,» 


2A, DO*D'dA," + 21,*00*[ (Adr* - Ad(1-B*)D) Ja, * 


* dea ж Kaya: ж. 
+N баФ D'A, + 2A, AY АА, 
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" * A _p* “кож. * &aca E 
an,*AY*(Adli-B*)D)'A,* + А/“АйҰ"АЛ, + de. 


(A.2.7) dD eye = d(A. Фере) 


жайы. ж. * ж ж ж. Е ж. 
A,*@*D'dA,* + л Флаг“ - Adi-B*) J A, 


* ne ж. Жай. ж. 
+ л,74Ф А, + dA,*O*D'A, 
(А.2.8) dd ae = d(AL*O*A* + Ө,.) 


LE XJ ж. ж ж ж. 
2A, *O*dA* + A," do* A," + dO,. 


Somit erhalt man aus (А.2.5) 


(А.2.9) d. = tel One dE, s. + 20,242, sy + N+ add as. 


we 
Die Ableitungen AE, /дӨ, Ө = (1,*, A,*, 8", T*, Ф", ¥*, O,., O50) іп 
(2.1.2.2.9) — (2.1.2.2.16) ergeben sich dann direkt aus (A.2.9). Dabei ist 
anzumerken, daß bei den Ableitungen keine Restriktionen bezüglich des 
Parametervektors berücksichtigt wurden (vgl. hierzu Lee/Bentler (1980); 
Lee (1980)). 
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3. Die Einbeziehung von qualitativen Indikatorvariablen 


Während in der Schätzstruktur der Modelle in den Kapiteln (2.1.2.1) — 
(2.1.2.3) angenommen wurde, daß die stetigen latenten Variablen durch 
stetige (normalverteilte) Indikatoren beobachtbar sind, werden im folgenden 
Schätzverfahren behandelt, die es ermöglichen, qualitative Indikatorvariablen 
mit ordinalem Meßniveau im Rahmen latenter Kovarianzstrukturmodelle zu 
berücksichtigen. 


Ausgangspunkt ist dabei die Vorstellung, daB kategorial meBbare 
Variable lediglich Ausprägungen von nur "grob" meßbaren stetigen latenten 
Variablen sind. Im wesentlichen haben sich zwei Vorgehensweisen 
durchgesetzt, die die Analyse diskreter Daten bei zugrundeliegenden 
stetigen latenten Variablen ermöglichen. Der erste Ansatz, aus der 
psychologischen Testtheorie kommend, beruht auf der Formulierung 
geeigneter Responsefunktionen (Logit- und Probitfunktionen), die bei a priori 
gegebenen latenten Zustandsvariablen y (qx1) die Wahrscheinlichkeit einer 
positiven Antwort (dichotomer Fall) bzw. die Wahrscheinlichkeit eines 
Ereignisses wiedergeben einer bestimmten Kategorie (polytomer Fall) der 
beobachtbaren Variablen anzugehören. Wesentliches Element ist dabei die 
Wahl der bedingten Verteilungen von х(рх1), 50 daB die 
Posteriori-Verteilung von y/x von den beobachtbaren Variablen x in der 
Form einer q-dimensionalen Vektorfunktion h(y/x) abhängt (vgl. Andersen 
(1980, 1983); Bartholomew (1980, 1983)). Der Unterschied zu den 
qualitativen Responsemodellen (vgl. Amemiya (1981); McFadden (1976)) liegt 
dabei darin, daB  unbeobachtbare hypothetische Konstruktvariable als 
Regressoren zur vereinfachenden Darstellung der vorliegenden Datenstruktur 
eingeführt werden. Der zweite Ansatz folgt дег faktorenanalytischen 
Tradition und unterstellt, daß die beobachtbaren dichotomen bzw. polytomen 
Variablen Indikatoren von stetigen normalverteilten latenten Zufallsvariablen 
sind, wenn diese bestimmte unbekannte Schwellenwerte überschreiten, 
wobei die Variation дег  latenten Variablen ihrerseits über ein 
Faktoranalyse-Modell erklärt wird (vgl. Bock/Lieberman (1970); Muthén 
(1978)). Die grundlegende Vorstellung ist die auf Pearson (1901, 1909) 
sowie Pearson und Pearson (1922)  zurückgehende Theorie der 
polychorischen und polyserialen Korrelationskoeffizienten, die zur 
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Beschreibung дег Beziehung zwischen Раагеп bzw. Triple von stetigen bi- 
bzw. trivariat normalverteilten Variablen herangezogen werden, die 
ihrerseits die kategorial beobachtbaren Variablen nichtlinear erzeugen. 
Bartholomew (1987, S. 104-106) zeigt, daB die beiden Ansätze nur für den 
Fall dichotom beobachtbarer Indikatoren äquivalent sind, also zur gleichen 
gemeinsamen Wahrscheinlichkeitsverteilung der x führen. Bei polytomen 
Variablen ist die Äquivalenz nicht mehr gegeben.?® Im folgenden wird auf 
das zweite Verfahren ausführlicher eingegangen. 


3.1 Die Maximum-Likelihood Schätzung der polychorischen und 
polyserialen Korrelationskoeffizienten 


Die Daten einer bivariaten Normalverteilung werden oft in einer 2x2 
Kontingenztabelle dargestellt, wenn jede der Variablen dichotom beobachtbar 
ist. Ausgehend vom tetrachorischen Korrelationskoeffizienten (vgl. Pearson 
(1901)) als Schätzer der Korrelation zwischen den zugrundeliegenden 
normalverteilten Variablen entwickelten Ritchie-Scott (1918) und 
Pearson/Pearson (1922) Schätzverfahren, die die Berechnung des 
Korrelationskoeffizienten für eine beliebige sxr Kontingenztabelle zweier 
beobachtbarer Variablen ermöglichen. Erste Maximum-Likelihood-Verfahren 


36 Vgl. McFadden (1982), dessen Modell mit zugrundeliegenden 
normalverteilten latenten Variablen für polytome Indikatoren unter 
speziellen Verteilungsannahmen bezüglich den Residuen als ein 
äquivalentes Modell mit geeigneter Responsefunktion formuliert werden 
kann (vgl. hierzu Bartholomew (1987, 5. 137-139)). 

Allerdings zeigen Takane/De Leeuw (1987, 5. 398-400), daß sich 
Responsemodelle mit der Probitfunktion als geeigneter Responsefunktion 
für polytome Variable mit geordneten und ungeordneten Kategorien als 


entsprechende Faktoranalyse-Modelle ableiten lassen. 
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zur simultanen Schätzung дег polychorischen Korrelationskoeffizienten und 
der Schwellenwerte wurden von Tallis (1962) und Olsson (19795) für s=r=3 
bzw. beliebig vorgestellt.?" Die Erweiterung auf den Fall von drei polytomen 
Indikatoren wurde von Lee (1985) vorgenommen. Ist dagegen eine der 
beobachtbaren Variablen stetig und die andere polytom mit geordneten 
Kategorien, so wird der "wahre" Korrelationskoeffizient durch den 
polyserialen Korrelationskoeffizienten (vgl. Olsson et al. (1982); Lee/Poon 
(1986); Poon/Lee (1987)) ausgedrückt. 


3.1.1 Der polychorische Korrelationskoeffizient 


Die Verteilung von drei polytomen Variablen x*, Y* und Z*, denen eine 
trivariate Standardnormalverteilung der zugehörigen latenten Variablen U, V 
und W zugrundegelegt wird, sei gegeben durch (vgl. Lee (1985, S. 54f.)) 


(3.1.1.1) Х*= 1, wenn a 05 U < a, Y* = 1, wenn Bags V < В , 
X* = 2, wenn a, < U <a, Y* = 2, wenn f, < V < B3 
X* = s, wenn PE Ч < а. y* = r, wenn Вы < V < Bes 


* _ 
Z = 1, wenn Yo = W < ү, 


N 
b 
I 


= 2, wenn ү, < W < Y3 


Z* = t, wenn Ye- < W < To 


37Vgl. Brown/Benedetti (1977) sowie Collins et al. (1986) für kritische 
Anmerkungen in der Verwendung des tetrachorischen 
Korrelationskoeffizienten. іп beiden Arbeiten wird darau aufmerksam 
gemacht, daß bei niedrigen Zellhäufigkeiten (<5) sowohl die Verzerrung 
des Korrelationskoeffizienten als auch das verstärkte Auftreten von 


“Heywood Cases" zunimmt. 
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wobei «,(i=1,...,8), BGI rk үһ(к=1,....0) die Schwellenwerte (bzw. 
Kategoriengrenzen) bezeichnen und хо Воо = -œ sowie w B =Y, = +œ 
gilt. Ist Пк die Wahrscheinlichkeit der Beobachtung der (i,j,k)-ten Zelle 
der Kontingenztabelle anzugehören, dann folgt für die Likelihoodfunktion der 
Zufallsstichprobe 


(3.1.1.2)  L-cll 
i= 


bzw. nach Logarithmierung 


s r t 
(3.1.1.3) llgəglUL=- Y ОХ > um log т к. 


тії С als Konstante und пук als empirische Zellháufigkeiten der s х г x t 
Kontingenztabelle. 


Bei Annahme einer trivariaten Standardnormalverteilung der latenten 
Variablen U, V, W 


= Pv 
(3.1.1.4) ba (аһ = f f f (2107372 |ң|1/2 


-(u,v, w)R  (u,v,w) | 
= ехр С=С du dv ам 


mit Korrelationsmatrix 


(3.1.1.5) R = 


folgt für die Zellwahrscheinlichkeiten 
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(3.1.1.6) тк SE fa; < U < ag B < V < B.n Y < W < esd 


$4(2,, B, Y) = $4 (o, Bi Yu) = Фз(9,.8, Nd 


+ 


СИ E Sala Y, uU) ы Ф (а, 1B 7, 4) 


+ 


Dala Bjk) = 64(x, 4B Yk- 


Die ML-Schätzer der zu schätzenden Parameter бшу, Puw’ бұ,» 94-90, 4» 
Ба und Y,,... e entsprechen den Lüsungen des Systems der partiellen 


Ableitungen?® 
-1 r-1 t-1 
9logL 5 ni дт, 
aaan --.-У у Zu - ik ` 
др, іш j=1 EA Tijk Puy 
s-1 r-t t-1 
dpa) An. y Jue Tus 
дб, іш! j=1 k-1 Tijk Puw 
-1 r-1 t-1 
алан Zeg. e: y fue. Zë 
ò Pyw ісі |-1 k-1 ijk 9 бум 
-1 r-1 t-1 
ƏlogL 5 n In 
Baio -—9—- - y y y use - uk 
дан m=1j=1 k=1 Tijk ° %m 


38 vgl. Lee (1985, S. 57-59) für die explizite formale Darstellung der 


partiellen Ableitungen. 
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діоді n.. ÒN.. 
Bain ——°9=—-- уй ü 
n іші п=1 k=1 T ijk 98, 
et ped ded 
dlogL p. n, дт. 
(3.11.12) =- ijk jk 
Yo int Lei 0-1 ijk Та 


Alternativ künnen die polychorischen Korrelationskoeffizienten und die 
zugehörigen  Schwellenwerte mittels eines  2-stufigen ML-Verfahrens 
geschatzt werden"? (vgl. Martinson/Hamdan (1971); Olsson (1979b)). іп der 
ersten Stufe werden die Schwellenwerte «|, В, Yk über die kumulierten 
Randhäufigkeiten als Inverse der Standardnormalverteilungsfunktion 
berechnet. AnschlieBend werden in der 2. Stufe die 
Korrelationskoeffizienten mittels ML-Schätzung aus der trivariaten 
Normalverteilungsfunktion bei gegebenen Schwellenwerten d ai 8. Y 


Y 
р oq 
bestimmt. Für die Schwellwerte gilt: 


T = zc? 2 -1 Ba. Dus - 
(31443 Emn DPn) Bp = DP) und Y, = Ф 


m P -q 
mit 
пук 
Рк 7 N 


39 Das zweistufige Schätzverfahren ist wegen der Vermeidung multipler 


Integrale rechentechnisch weniger aufwendig. 
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Monte-Carlo-Studien zeigen eine hohe Übereinstimmung in den 
Ergebnissen des 2-stufigen und des vollständig simultanen ML-Verfahrens 
sowohl für 2 bzw. 3 polytome Variable, denen eine bi- bzw. trivariat 
standardnormalverteilte latente Variable zugrundegelegt wurden (vgl. Olsson 
(19795, 5. 452-458); Kukuk (1989, 5. 6-11); Ronning/Kukuk (1988, 5. 
9-12); Poon/Lee (1987, 5. 417-421)). 


Kritik ат Ansatz der polychorischen Korrelationskoeffizienten 
konzentriert sich im wesentlichen auf die folgenden Punkte: 


1) Es besteht keine Gewißheit dafür, daß die Matrix дег polychorischen 
Korrelationskoeffizienten positiv (semi-) definit ist. 
Unter anderem wird es damit begründet, daß im 2-stufigen 
Schätzverfahren den Schwellenparametern keinerlei Restriktionen derart 
auferlegt werden, daß die Schwellenwerte, die zu einer bestimmten 
latenten Variablen gehören, für jede geschätzte Korrelation, die diese 
Variable enthält, gleich sind. Desweiteren wird in der Abweichung von 
der Normalverteilung, besonders hinsichtlich der Schiefe der Verteilung, 
ein Haupteinflußfaktor gesehen (vgl. Nerlove (1988, S. 245-246). 


2) Die polychorischen Korrelationskoeffizienten sind verzerrte Schätzer des 
"wahren" Korrelationskoeffizienten. 
Der Bias ist dann am gréBten, wenn die erwartete Zellhüufigkeit einer 
oder mehrerer Zellen der Kontigenztabelle gleich 0  ist.*? Bei 
Zellhäufigkeiten größer 5 wird er vernachlässigbar klein (vgl. Mooijaart 
(1983, S. 428); Brown/Benedetti (1977, S. 352-353)). 


3) Die Annahme einer  zugrundeliegenden bi- bzw.  trivariaten 
Normalverteilung der latenten Variablen ist meist nicht erfüllt. 
Goodman (1984, S. 112, 137-138; 1985, S. 16-21) macht darauf 
aufmerksam, daB im Rahmen von Assoziationsmodellen mit Reihen- und 
Spalteneffekten (RC-Assoziationsmodell) ein direkter Zusammenhang 


40 Durch eine geeignete  Null-Zellen-Korrektur, basierend auf den 
erwarteten Zellhäufigkeiten (die beobachtete Zellhiufigkeit von O wird auf 
die Zellhüufigkeit von 1/2 gesetzt, во daB bei entsprechender Anderung 
der anderen Zellhüuigkeiten die Randhäufigkeiten unverändert bleiben), 
kann der Bias betrüchtilch vermindert werden (vgl. Brown/Benedetti 


(1977, S.353); Collina et al. (1986, S. 389)). 
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zwischen dem AssoziationsmaB 6 und дет tetra- bzw. polychorischen 
Korrelationskoeffizienten besteht mit dem wesentlichen Vorteil, daß 
keine Verteilungsannahme getroffen werden muB. 


Die in den Punkten 1)-3) angesprochene Kritik hat dazu geführt, daB 
alternative Ansätze! entwickelt wurden, фе eine möglichst gute 
Approximation дег  polychorischen Korrelationskoeffizienten erlauben. 
Gemeinsam ist den Ansätzen, daß sie auf den Odds-Ratios, dem 
Kreuzprodukt in der 2x2 Kontingenztabelle beruhen. Ausgehend von 
Goodman's allgemeinem RC-Assoziationsmodell (vgl. Goodman (1979a, 1984)) 
für eine Ix J Kontingenztabelle 


(3.1.1.14) Р = a,b exp(ó шу)» ї=1,...,Ь; j=1,...,J, 


mit pj, о, В, als empirische Zellhäufigkeiten bzw. Reihen- und 
Spalteneffekte und u, Uj als Intervallswerte der Reihen- und 
Spaltenkategorien einer ! x J Kontingenztabelle zeigen Becker/Clogg (1988) 
explizit, wie der tetrachorische Korrelationskoeffizient o, (1 = J = 2) unter 
Verwendung der skalierten Log-Odds-Ratio 


(3.1.1.15) Өс = {log (9,174, 
mit 


(3.1.1.16) ei = ЛТ fiir En БЕЙ Eat j=1,....Jd-1, 


als Odds-Ratios der 2 x 2 Kontingenztabelle und 


41 vgl. auch Chambers (1982), Bartholomew (1987, S. 116-121). Vgl. auch 


Lee/Lam (1988), die ML-Schätzer der polychorischen 
Korrelationskoeffizienten unter der allgemeinen Annahme einer 
zugrundeliegenden bivariaten elliptischen Verteilung der latenten 


Variablen ableiten. Simulationen zeigen, daß die abgeleiteten Schätzer für 
symmetrisch verteilte diskrete Beobachtungen sehr robust sind gegenüber 
einer Verletzung дег Normalverteilungsannahme der stetigen latenten 


Variablen. 
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(311.19 A = (y, = ц.) (о, -у2)42 
als MaB der Schiefe in den Randverteilungen, durch 
(3.11.18) — log[(o,* + 0/t1-0,*)] = 12,405, - 24,6052 


approximiert werden kann. Die Odds-Ratios ell erfüllen dabei die Bedingung 
(3.1.1.19) log Ou - g (ui d Ried) (vj m vie) . 


Dieser Ansatz bietet somit die Möglichkeit, die Angemessenheit дег tetra- 
bzw. polychorischen Korrelationskoeffizienten bezüglich der 
Normalverteilungsannahme zu überprüfen. 


3.1.2 Der polyseriale Korrelationskoeffizient 


Als Verallgemeinerung des biserialen Korrelationskoeffizienten (vgl. Pearson 
(1909); Tate (1955а, 1955b)) beschreibt der polyseriale 
Korrelationskoeffizient die Korrelation zwischen einer stetigen 
Zufallsvariablen X* und einer durch Y* nur kategorial beobachtbaren 
stetigen latenten Variablen V, für die eine bivariate Normalverteilung 
angenommen wird (vgl. Cox (1974); Olsson et al. (1982)). 


Іт folgenden wird von einem stetigen Zufallsvektor X"(rx1) und einer 
stetigen latenten  Zufallsvariablen V ausgegangen, die gemäß einer 
multivariaten Normalverteilung mit Mittelwertsvektor (0) und 
Varianz-Kovarianz-Matrix 


Q 6 
(3.1.2.1) Соу - = 1 ) 


42 Die Intervaliswerte дег Reihen- und Spaltenkategorien uis “j hängen 
dabei funktional von den jeweiligen Randhäufigkeiten ab, um во die 
Schiefe іп деп Randverteilungen zu berücksichtigen. Für up Yj gilt: щ = 
[(-1)'exp(-17/2)]/p, bzw. уу = [C ехр(-та/2]/р j 1451,2. т, bzw. 
те stellen die Schwellenwerte der zugrundeliegenden normalverteilten 
Variablen dar, die aus den jeweiligen Randverteilungen Pi." Pj 
approximativ bestimmt werden kónnen (vgl. Becker/Clogg (1988, S. 
410-412)). Vgl. auch Mooljaart (1983, S. 429). 
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verteilt sind (vgl. Lee/Poon (1986)). и ist der Mittelwertsvektor von X", Q = 
0 ist die positiv definite Varianz-Kovarianz-Matrix des Vektors Х*, und c 
gibt die Kovarianzen zwischen X" und V wieder. Wenn Q eine 
Korrelationsmatrix ist, dann enthált c die Korrelationen zwischen X* und V, 
da Var (V) - 1 ist. Die Beziehung zwischen Y" und V ist durch (3.1.1.1) 
beschrieben mit n; Beobachtungen für jede Kategorie von Y*=j,j=1,..., г. Ist 
(х® У) eine Zufallsstichprobe von (X*', Y*) mit Stichprobenumfang N= > nj, 
dann bilden die N-rx1 beobachtbaren Vektoren der Form оғы) die gesamte 
Information zur Schätzung der Parametervektoren und -matrizen u, Q, o 


sowie der Schwellenwerte (24,....В,-1). 
Ausgehend von деп Wahrscheinlichkeitsdichtefunktionen p(x") und р(х“, vii 
fiir X* und (X*, Y*) folgt, daB die bedingte Verteilung Pr(Y=jix"), von V 


gegeben X"-x* normalverteilt ist (vgl. Olsson et al. (1982, S. 342)) mit 
Mittelwert 


(3.1.2.2) cQ '(x*-y) 

und Varianz 

(3.1.2.3) 1- o'Q lo, 

Es gilt: 

(3.1.2.4) | Pr(Y*-jlx*) = Pr(B, ,«V«8,lx*) = Ф(В,,х7) - (8; qx"), 
mit 


В. - on l *- 
Bi - en xta) -— 
(3.1.2.58) (8, ,x*) = el - ік си) | und R = (1-007) 2, 


Die zu schätzenden Parametervektoren und -matrizen u, Q, o sowie die 
Schwellenwerte (8,,..,8, |) ergeben sich durch  Maximierung der 
Likelihoodfunktion der Zufallsstichprobe (к эур) 


(3.1.2.6) L П 


" 
j 

=H П p(x,,*) Pr(y "Ix *) 

ei fei ^! Е. 


bzw. durch Minimierung von 
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r 
(3.1.2.7) L* = logL = 1/2 №Мо910| + 1⁄2X X (х *-Wa Mx *-u) 
j=1i=1 


Mittels einer eins-zu-eins Abbildung werden die Parameter von (с, В) in 
die Parameter von (0, B), mit 


(3.1.2.8) G 


(31:29: B, = +———— jhar, 


transformiert. Somit folgt aus (3.1.2.4) und (3.1.2.5) 


(3.1.2.4a) Рг(Ү“-||х“)-Ф(б,»8х4)-Ф(ф, |»07х%) 


(3.1.2.5а) (B, x*) - (8, +0'x”), 


womit Lee/Poon (1986, S. 115-116) eine zu L" äquivalente Minimierungsfunktion 


= i= 


(3.1.2.10) — L** = F(u,Q) - ХХ log[ DB, + сх") -Ф(В,_, + G xy) | 
1 1 


ableiten. Dabei entspricht F,(u,Q) dem ersten Term von KI 


Der Vorteil der Transformation liegt darin, daB nur noch die 
transformierten Parameter Ё, und G Uber еіп geeignetes Newton- Raphson 
Verfahren bestimmt werden müssen. Die ML-Schätzer u, Q für u, Q 
ergeben sich als Mittelwertsvektor und Varianz-Kovarianz-Matrix der 
Zufallsstichprobe xj etsi j=1,...,r). Aus 


(3.1.2.1 в = (B, + Tui 808) "E ist, aa ғ-1, 


und 


(3.1.2.12) о = -O6(1+ 5 
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lassen sich nach Einsetzen дег ML-Schätzer von uzi, 0-0, EG und gef 


die ML-Schatzer von 8; und o ermittetn. 


Olsson et al. (1982, S. 343-344) schlagen ebenfalls als Alternative zur 
ML-Schätzung wie beim polychorischen Korrelationskoeffizienten einen 
2-stufigen Schätzer vor, bei dem in der 1. Stufe u durch X*, Q durch 62 
und die Schwellenwerte B; über die kumulierten Randhäufigkeiten von Y* als 
Inverse der Standardnormalverteilungsfunktion berechnet werden. 
Anschließend werden die polyserialen Korrelationskoeffizienten o durch 
Minimierung von (3.1.2.7) bestimmt. Die ebenfalls durchgeführten 
Simulationen zeigen, daß der 2-stufige Schätzer auch relativ robust 
gegenüber schwachen Abweichungen von der Normalverteilung ist (vgl. 
Olsson et al. (1982, S. 345-346)). 


3.2 Asymptotisch verteilungsfreie Schätzverfahren 


Gegenstand dieses Kapitels ist die Darstellung von sogenannten 
asymptotisch verteilungsfreien Schätzverfahren, die es ermöglichen, nicht 
normalverteilte quantitative und qualitative beobachtbare Variable ohne 
spezielle Verteilungsannahme im Rahmen von Kovarianz- und 
Korrelationsstrukturmodellen zu behandeln. Der Vorteil der 
Normalverteilungsannahme liegt darin, daß lediglich die 1. und 2. Momente 
der empririschen Verteilungen der beobachtbaren Variablen zur Analyse der 
Modellstruktur benötigt werden. Zentrale Momente höherer Ordnung sind 
entweder gleich O oder lassen sich als einfache Funktionen der 2. Momente 
darstellen. ML- und GLS-Schätzverfahren liefern dann konsistente und 
effiziente Schätzungen der strukturellen Parameter eines interessierenden 
theoretischen Modells. Allerdings ist in den meisten Fällen die Annahme der 
Normalverteilung nicht gültig. Die Anwendung von ML— und GLS-Verfahren 
basierend auf der Normalverteilungsannahme führt dann zwar weiterhin zu 
konsistenten und asymptotisch normalverteilten Schätzern (vgl. Abschnitte 
(2.1.2.3.2) und (2.1.2.3.3)), aber die Effizienz der Schätzer und die 
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Aussagefähigkeit des X?-Anpassungstests ist nicht mehr gegeben.*> Die 
Behandlung von nicht normalverteilten stetigen und insbesondere von 
qualitativen Variablen macht es erforderlich, daB die Information aus 
Momenten höherer Ordnung wie Schiefe und Kurtosis in die Schätzverfahren 
miteinbezogen werden. Generell läßt sich die Analyse linearer Hypothesen in 


Strukturmodelle für Kovarianzen (vgl. hierzu Bentler (1983b); 
Bentler/Dijkstra (1985); Browne (1982, 1984); Mooijaart/Bentler (1985); 
Browne/Shapiro (1988)) bzw. fiir Korrelationen (vgl. hierzu 


Steiger/Hakistan (1982, 1983); De Leeuw (1983); Steiger/Browne (1984); 
Mooijaart (1985а,5); Muthen (1983, 1984)) unterscheiden. Die 
Unterscheidung wird deshalb getroffen, weil häufig Kovarianzstrukturmodelle 
(LISREL, EQS) auf Korrelationsmatrizen angewendet werden. Bei fehlender 
Skaleninvarianz des jeweiligen theoretischen Modells kann dies zu einer 


Modelländerung, falschen X?-Teststatistiken, sowie inkorrekten 
Parameterschätzungen und Standardfehlern führen, da statt Y*-y*(o) für 
Kovarianzen die entsprechende Struktur $* = 0,20, für eine 
Korrelationsmatrix 2 = Н(Ө) analysiert wird (D, ist eine stochastische 


Diagonalmatrix der Standardabweichungen), ohne daß die Restriktion 
diag(%)= diag(R(O)) = I in Programmen wie LISREL implementiert ist (vgl. 
Browne (1982, S. 93-95, 108); Bentler/Dijkstra (1985, S. 29-31) sowie 
Cudeck (1989)). 


Wesentliches Element der asymptotisch verteilungsfreien Verfahren ist 
die Ableitung und Schätzung der asymptotischen Varianz-Kovarianz-Matrix 
дег Kovarianzen bzw. der Korrelationen. Па die asymptotisch 
verteilungsfreie Varianz-Kovarianz-Matrix für Kovarianzstrukturmodelle und 
ihre Einbettung in die ML- und GLS-Schätzer bereits in Kapitel 2.1.2 (vgl. 
hierzu die Formeln (2.1.2.1.4), (2.1.2.3.3.3a) und (2.1.2.3.3.3b)) behandelt 
wurde, wird im folgenden die asymptotisch verteilungsfreie Schätztheorie 
für Kovarianzstrukturmodelle (vgl. Browne (1984, 5.  71f.) auf 
Korrelationsstrukturmodelle übertragen. Letztere besitzen zudem den 
Vorteil, daß qualitative Indikatoren mit geordneten Kategorien über die 
Theorie der polychorischen und  polyserialen Korrelationskoeffizienten 
berücksichtigt werden könnnen. 


43 vgl. Boomsma (1982, 1985), Fornell/Larcker (1981), 
Babakus/Ferguson/Jóreskog (1987), sowie Muthén/Kaplan (1985). 
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Es wird angenommen, daß die Zufallsvariablen ae x. E. x einer 


multivariaten Verteilung mit 
(3.2.1a) и; = E(x,"), 


(3.2.1b) ou^ = ЕО) (у-шу), 


J 


(3.2.1c) оцы = Ex "gn "eO “u liw un, 


ж ox4-1/2 
аб) , 


(3.2.14) Gs = ЖО 


ij 


1202ж ж #*# * EA 
(3.2.1e) Pied = бі (006,00) 


folgen, wobei die 4. zentralen Momente endlich und existent sind. 


Entsprechend gilt für die Stichprobenmomente der п-М-1 unabhängigen 


Beobachtungen von x.*, х.*, x." und af: 
9 і і k I 


-1 N ж 
(3.2.2а) m, = М y x 7 

-1 N * 
(3.2.2b) s, = n У (x,.*-m,)(x,.*-m,), 


QN 
(3.2.2c) Ski = n Dd (x 


ia 
N 
(3.2.2d) гу = s(sys) 1/2 - n X zaja 


N 
Е -1/2 _ ,-1 
(3.2.20) Taux) 7 $i Su SS Si) /2 =n È Zialjažkažıa 
a= 


mit 


Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4 
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM 
via free access 


57 


Für die Kovarianzen ist ein konsistenter Schätzer der Elemente der 
Varianz-Kovarianz-Matrix der asymptotischen Verteilung von n?” 2 (s-c*) durch 


(3.2.3) Uii kl = Silk 7 SijSki 
gegeben (vgl. auch (2.1.2.1.4)), der sich ebenfalls als 
Stichprobenkovarianzmatrix der Produktvariablen (x, Tm) (xj, ° mj) = tija 


bzw. (xa - mi) (xi, ^ -mj) = tkia mit den Mittelwerten 5, 
läßt (vgl. Browne 1982, S. 87)), so daß 


j bzw. Ski schštzen 


(3.2.4) U 


folgt. Damit entfällt die Berechnung von Sj, in (3.2.20). Mooijaart (1985a, 
5. 330-332)) entwickelte ein einfaches Verfahren zur Bestimmung der 
Varianz-Kovarianz-Matrix der asymptotischen Verteilung der 
Korrelationskoeffizienten n!/2(r-p), deren Elemente normalverteilt sind mit 
Erwartungswert O und Kovarianzmatrix 


N N 
* _ _- * * __- _ 2 2 
(3.2.5) Upe = n tu tat * n È Гаа, (лог s te EH 


2 2 
[zat Uer UE WÉI )] 
= Tue * V/A а rig t Fjjkk * Гин t rjj) 


= 1/2 (гар t Гук) 


=1/2r Te * rug), 


wobei Ff Tiki durch (3.2.24) und (3.2.2e) gegeben sind (vgl. auch 
Steiger/Hakistan (1982, S. 210-211); Steiger/Browne (1984, S. 13)). 

Die Bestimmung von (3.2.5) beruht dabei wesentlich auf der Ableitung der 
neuen Variablen 
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(3.2.6) TI. = gu * vi 7 1/2o, (v? ze), mit Ет,” = Pij und 


die sich aus einer Taylorreihenentwicklung einer Funktion der 
Stichprobenmittelwerte m, m; bzw. т,, m, um x = uk; bzw. шеш ergeben. 


Alternativ läßt sich Ui ы” aus деп Produktvariablen tija 


ableiten, wenn man annimmt, daß Vi und Vi Stichprobenelemente einer 


=v; bzw. dad 


bivariaten Verteilung mit Kovarianzmatrix 


2 
_ 1% 11 чә | _ 154 99192 Е -1/2 
(3.2.7) 2 = Es 022 = 06,62 6% RS gualguutas) / 


und endlichen 4. Momenten sind. 


Die Anwendung des multivariaten zentralen Grenzwertsatzes (vgl. 
Muirhead (1982, S. 19, 42)) zeigt, daß die Elemente der asymptotischen 
Verteilung von 


(3.2.8) U = (ша "e | = nt/2[ s(n) - X], 


mit біп) = si (n) als Stichprobenkovarianzmatrix von v, und Ұр normalverteilt 
mit Erwartungswert O und Kovarianzmatrix V sind, wobei die Varianzen 
durch us 7 o* (иі ist 4. zentrales Moment) gegeben sind und die 


Kovarianzen von den Kumulanten 4. Ordnung abhängen.** 


Ausgedrückt іп den Elementen u = (шір Un ч22) kann дег 
Stichprobenkorrelationskoeffizient r (n) erweitert werden als 


44 vgl. auch Theoreme 2.2.1B und 2.2.3B in Serfling (1980, S. 68, 72) 
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ҥе 


(3.2.9) г(п) s.a (n (s.n) sao (n) 


= (р + n 1⁄2 


р + n 1⁄2 (ua - 1/2 puyy - 1/2pu,,) + о (п 1). 


Daraus folgt, daB 


= -1/2 
(3.2.10)  n'/2[r(n) - o] = us - 1/20u, - 1/20ug5 + 0,(п71/2) 


un = 1/2p(u,, + ugg) 


ist. 


-4/ -1/2 -1/ -1/2 
u,ə)(1 acl Au / (1+ п ы ; 


Vergleicht man jetzt (3.2.10) mit (3.2.6), so besitzen beide Ausdrücke 


die gleiche Form, wenn тап іп (3.2.10) für Uo» Hu und Uso 
entsprechenden Ausdrücke der Produktvariablen 


(3.2.11) Un = wiVj ` 09,05 = tijatkia - 00402, Eu,. = р, 
(3.2.12) ш = VV 7 a,” = tiatia ^ 0.7. En. = 045, 
(3.2.13) Ugo = Wu - 85” = Қаба - ба”, Еи: = 03’, 


einsetzt und wie Steiger/Hakistan (1982, Gleichung 2.6, S. 209) 
vereinfachende Annahme 


(3.2.14) 5,2 = og? = 1 


einführt. 
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Mit Computerprogrammen wie PRELIS (vgl. Jéreskog/Sérbom (1986b)) 
und LISCOMP (уд. Muthén (1988) kann die asymptotische 
Varianz-Kovarianz-Matrix Uu fiir Kovarianzen und 
Korrelationskoeffizienten leicht berechnet werden. Speicherplatzprobleme 
verhindern allerdings, daB Uu wi fiir eine beliebige Anzahl der Elemente 


(>12) der Korrelationsmatrix geschätzt werden kann. 
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4. Identifikation der Strukturparameter 


In Abschnitt 2.1.2 wurde bei der Darstellung der ML- und 
GLS-Schatzfunktion die Identifizierbarkeit der unbekannten "freien" 
Modellparameter az Ay B", ER, o. y*, Ө,» ипа 95. der allgemeinen 
Varianz-Kovarianz-Matrix X" (vgl. (2.1.1.8)) vorausgesetzt. Dabei gilt das 
Modell als identifiziert, wenn sich für die unbekannten Parameter des 
Strukturmodells, das durch (2.1.1.1), (2.1.1.3a), (2.1.1.3b) gegeben ist, 
eindeutige Lösungen aus den entsprechenden Parametern der reduzierten 
Form, ausgedrückt in den Varianzen und Kovarianzen der beobachtbaren 
Variablen z' = (y",x*') bestimmen lassen. Die Identifiziertung der Parameter 
ist eine wesentliche Voraussetzung für eine konsistente Schützung und der 
Testbarkeit formulierter statistischer Hypothesen. Gabrielsen (1978) zeigt 
allerdings, daß Identifikation nicht notwendigerweise konsistente 
Parameterschätzungen impliziert, wogegen umgekehrt Konsistenz stets die 
Identifizierbarkeit der -entsprechenden Parameter bedingt (vgl. auch 
Deistler/Seifert (1978)). Dies hat dazu geführt, бай in vielen 
Computerprogrammen zur Analyse von latenten Kovarianzstrukturmodellen 
(LISREL Vil, Jöreskog/Sörbom (1988); EQS, Bentler (1989); LINCS2.0 
Schoenberg/Arminger (1989)) die Identifizierbarkeit der Parameter durch 
Überprüfung der positiven Definitheit der Informationsmatrix zu erreichen 
versucht wird (vgl. Bentler/Weeks (1980, 5. 295)). Wenn das Modell 
identifiziert ist, dann ist die Informationsmatrix mit größter anzunehmender 
Wahrscheinlichkeit (vgl. Jöreskog/Sörbom (1988, S. 17)) positiv definit.*5 
Ist die Informationsmatrix dagegen singulär, gibt ihr Rang die Anzahl der 
identifizierten Parameter an. Als theoretisch ungeeignet weist Bentler diese 
pragmatische anwendungsorientierte Sichtweise zurück, da die 


45 Die Überprüfung der positiven Definitheit der Informationsmatrix erfolgt 
dabei erst nach Schätzung des entsprechenden theoretischen Modells. 
Somit kann auch bei gegebener Identifikation das Problem der 
empirischen Unteridentifizierung (vgl. Kenny (1979); Rindskopf (1984); 
Seldel/Eicheler (1989a)) auftreten, wenn einzelne Parameter wegen 
numerischen Ungenauigkeiten und Instabilitäten des jeweiligen 
Schätzalgorithmus als Nahe an Null liegend bzw. gleich Null geschätzt 


werden. 
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Identifizierung ein Problem дег Grundgesamtheit und somit unabhängig von 
Stichprobenbetrachtungen ist. Eine auf Daten begründete Beurteilung der 
Identifizierbarkeit könnte deswegen falsch sein (vgl. Bentler (1980, 5. 
443)). 


Die Begründung für die empirische Überprüfung der Identifikation ist vor 
allem in dem Fehlen von allgemeingültigen Identifikationsregeln, wie Rang- 
und Ordnungskriterien (vgl. Montfort (1978)), zu sehen, die im klassischen 
simultanen Gleichungssystem oder in simultanen Probit- und Tobitmodellen 
(vgl. Pohlmeier (1989, S. 16-23)) angewendet werden können, aber auf 
allgemeine Котріехеге LISREL-Modelle nicht oder nur bedingt übertragbar 
sind.*® Lediglich für konfirmatorische und explorative Faktoranalyse- und 
simultane Fehler-in-den-Variablen Modelle (vgl. Bekker/Pollock (1986); 
Веккег (1989); Shapiro (1985); Shapiro/Browne (1983); Geraci (1976, 1982, 
1983); Hsiao (1983); Hausman/Taylor (1983)) lassen sich notwendige und 
hinreichende Identifikationsbedingungen basierend auf den Rang- und 
Ordnungskriterien formulieren, die eine lokale Identifizierung der Parameter 
ermöglichen. Generell lassen sich die Parameter des allgemeinen 
LISREL-Modells identifizieren, wenn die Jacobi-Matrix vollen Spaltenrang 
besitzt, die Zahl der Varianz-Kovarianz Gleichungen größer bzw. gleich der 
Anzahl der zu schätzenden unbekannten Parameter ist und zusätzlich 
Skalierungsrestriktionen in den Faktorladungsmatrizen eingeführt werden 
(vgl. Bollen/Jöreskog (1985)). 


Im folgenden werden für das simultane Fehler-in-den-Variablen Modell 
allgemeingültige Identifikationsregein abgeleitet und um 
Identifikationsmöglichkeiten im verallgemeinerten latenten 
Kovarianzstrukturmodell ergänzt. Die Darstellung ist dabei auf lineare 
statische Modelle beschränkt 27 


46 Als Beispiele dafür mögen Chamberlain (1977) und Dupatova/Wold (1982) 
gelten, die Instrumentvariablen in erweiterte rekursive MIMIC-Modelle mit 
Gruppenstruktur und Varianz-Komponentenzerlegung zur Identifizierung 
einführen, bzw. Rangkriterien basierend auf der Jacobi-Matrix für 
einfache, dem Partial Least Squares Ansatz (vgl. Jöreskog/Wold (eda. 
1982); Lohmöller (1989)) äquivalente LISREL-Modelle, ableiten. 

47 Vgl. Maravali (1979); Aigner et al. (1984, 5. 1372-1380); 
Deistler/Anderson (1989), sowie Bloch (1989) fUr die Identifikation іт 


Rahmen linearer dynamischer Fehler-in-den-Variablen Modellen. 
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4.1 Identifikation іт Fehler-in-den-Variablen Modell 


Ausgangspunkt für die Analyse дег Parameteridentifikation des 
Fehler-in-den-Variablen Modells 


(4.1.0) (I-B*)n* = ГЕ G", 

mit 

(4.1.2) y =n +6, iz 1... P*, 
(4.1.3) x" Е + 50 i= t... Q, 


ist die zugehërige Varianz-Kovarianz-Matrix te die aus X" in (2.1.1.8) 


fiir AS = A,* = I folgt und deren verschiedene Elemente durch 

(4.1.4) Lyeye = (0-B*')"!r*e*r*(-8*)7! +(1-B*) v*ü-g*y ^! + Bee, 
(4.1.5) sws 9" + Ope, 

(4.1.6) Ey... = (0-8*)"'r*o* = (1-8*) "T*(Y.... - Bel 


gegeben sind. Für die Fehlerterme e e und A wird eine Normalverteilung 
angenommen. Somit sind die beobachtbaren Variablen z' = (y*',x*') ebenfalls 
normalverteilt, und die zur Verfügung stehende beobachtbare Information 
zur Modellidentifikation ist auf Momente 2. Ordnung beschränkt. 


Gelten die in Abschnitt 2.1.1 getroffenen stochastischen Annahmen 
bezüglich den Fehlertermmatrizen y* 9. und Өр», so ist das 
Fehler-in-den-Variablen Modell ohne die Einführung von а priori 
Restriktionen in Form von Normalisierungs- und AusschluBrestriktionen 
nicht identifizierbar (auch dann, wenn ®* und Y* üblicherweise als 
Diagonalmatrizen angenommen werden). 
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беп [ (Р* + Q*)(P* + Of +1) /2 empirischen Varianzen und 
Kovarianzen іп (4.1.4) — (4.1.6) stehen | P*2 + p*Q* + Q*(Q*+1) /2 + 
P*(P*+1)/2 + P*+Q* | unbekannte Parameter in den entsprechenden 
Matrizen B*, [*, éi, v*, Ө,. und ©,» gegenüber, wobei ®* und ¥* als 
unbeschränkt angenommen werden. Gleichung (4.1.4) enthält als einzige die 
Fehlertermmatrizen Y* und @ s, die mit den P*(P* + 9/2 empirischen 
Informationen nicht getrennt voneinander identifizierbar sind, auch wenn 
(1-B*) und [* bekannt wären. Zudem ist die Identifikation von ¥* und © « in 
(4.1.4), sofern überhaupt möglich, ohne Einfluß auf die Identifikation von 
(1-B*), Г*, Ф* und Өсе in (4.1.5) und (4.1.6) bzw. іп 


(4.1.7) (-в Zee - T*(Lyeye - 9,4) = 0, 


die sich durch Einsetzen von (4.1.5) in (4.1.6) ergibt (vgl. Geraci (1976, S. 
266f.); Hsiao (1983, S. 260)). 


Die Fehlerterme “ und ec können somit zu einem gemeinsamen 
Störterm zusammengefaßt werden, dessen Varianz-Kovarianz-Matrix durch 
У** gegeben ist. Aus (4.1.4) folgt 


(4.1.4a) Eee = (I-B*) 'r*e*r*'(i-Bs) 75 + Ee, 
mit 
ұз” = (1-в*) !v*(u-g*)^! + SÉ? 


Ebenfalls keinen Beitrag zur Identifikation der anderen 
Parametermatrizen liefert (4.1.5), wo ®* nur bei bekannten Os. 
identifizierbar wäre. Die gesamte beobachtbare Information zur 
Modellidentifikation ist demnach in der Gleichung (4.1.7) enthalten, die in 


(4.1.8) [ipe @ Zone Ie 8 (Уе - O50) ] = 0 


umgeformt werden kann (vgl. Hsiao (1983, S. 235)). 
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d stellen entsprechende Einheitsmatrizen der Dimension p* dar, und 8 
ist das Kronecker-Produkt. oa = n a GW ww ist дег 
zugehörige 1 x P*(P* + Q*)-Koeffizientenvektor, dessen Restriktionen sich 


linear in der Form 
(4.1.9) Qa - d =O 


wiedergeben lassen. Q ist eine R x P*(P* + Q*)-Matrix, deren Zeilen für die 
a priori getroffenen AusschluB- und Normalisierungsrestriktionen eine 1 und 
sonst 0 enthalten. R ist die Zahl der unabhängigen 
Koeffizientenrestriktionen. d ist ein (R x 1) Vektor mit bekannten Elementen 
gleich 1 für фе Normalisierungsrestriktionen und O sonst (vgl. Geraci (1976, 
5. 267)). 


Das Identifikationsprobiem läßt sich jetzt folgendermaßen formulieren: 


i) Ist der Koeffizientenvektor х identifiziert, können eindeutige Lösungen von 
У** und somit auch von ¥* und Ө,. bestimmt werden. 


ii) Das eigentliche Identifikationsproblem ist somit die Bestimmung von 
eindeutigen Lösungen bezüglich о und Ө,» des durch (4.1.8) und (4.1.9) 
gegebenen Gleichungssystems. 


Basierend auf dem impliziten Funktionentheorem (vgl. Fisher (1966, S. 
163-168) leitet Hsiao (1983, S. 255-256, 260-262)) notwendige und 
hinreichende Identifikationskriterien ab, die die lokale Identifizierung*® des 


48 Definition 1: 
Ein Parametervektor aie A ist lokal ?4entifizierbar, wenn es in einer 
Umgebung von a, kein апбогев « gibt, das zu с, beobachtungsäquivalent 


ist. 
Definition 2: 


Zwei Parametorvektoren a, a” gelten als beobachtungsäquivaient, wenn 


* x") die gleiche 


sie fUr die beobachtbaren Zufallsvariablen z' - (y 
Wahrscheinlichkeitsvertellung erzeugen, so daB P(z|«) = P(zla”) für alle 


z gilt (vgl. Fisher (1968, S. 23-24, 155-157)). 
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Koeffizientenvektors о und der unbekannten Varianzen in Ө,» erlauben. 
Demnach ist die Struktur S = (B**, T**, 6,.), B** = (1-В*), lokal 
identifizierbar, wenn die Jacobi-Matrix (B**, ET, X**, 9,4) 


(4.1.10) J= | --P----- ZE = EE Г ry 


der 1. Ableitungen von (4.1.8) — (4.1.9) bezüglich « und den | unbekannten 
Elementen in O,«, mit U als (P*Q* x I) Matrix, deren Elemente O bzw. 
Funktionen von (Yo Ya s) sind, die notwendige und hinreichende 
Bedingung 


(4.1.11) rg(J) = P*(P* + Q*) + | 


des vollen Spaltenrangs erfüllt. Das setzt voraus, daß die durch (4.1.8) und 
(4.1.9) beschriebenen Gleichungen stetig differenzierbare Funktionen sind. 
Geraci (1982, S. 22-25) verdeutlicht den Zusammenhang zum klassischen 
simultanen Gleichungssystems, in dem die gewöhnlichen Rang- und 
Ordnungskriterien notwendige und hinreichende bzw. notwendige 
Bedingungen zur Identifikation von В**, Г* sind und zeigt auf, daß das 
gewöhnliche Rangkriterium als notwendige Bedingung für die Identifikation 


von a im Fehler-in-den-Variablen Modell ebenfalls gelten muß. 


Aus (4.1.10) und (4.1.11) läßt sich nach Eliminierung der zu den 
Nicht-Nullelementen von U korrespondierenden Ei 1>1,49 Zeilen von J eine 
hinreichende Bedingung flir die lokale Identifizierbarkeit von o als 


(4.1.12) rg(J) = P*(P* + Q*) 


49 i iat dann größer |, wenn die unbekannten Varianzen und Kovarianzen іп 
mehreren Gleichungen enthalten sind. Dies Ist auch dann der Fall, wenn 
die MeB8fehler miteinander korreliert sind (vgl. auch Geraci (1982, S. 
86-93) für notwendige sowie Geraci (1983, Corrolary 3, S. 229) für 
hinreichende Identifikationsbedingungen in der pP" -ten strukturellen 


Gleichung). 
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ableiten, wobei die neue Jacobi-Matrix, die jetzt von Ө;. unabhängig ist, 
durch 


| _ 
(АЯП. Де (re р EE Er 


gegeben ist. 


Ähnlich der Bedingung (4.1.11) läßt sich die entsprechende notwendige 
und hinreichende Identifikationsbedingung für о in der individuellen 
Strukturgleichung formulieren (vgl. Hsiao (1983, Theorem 5.2.4, S. 262)). 


Probleme in der Anwendung der oben dargestellten Rangkriterien treten 
vor allem dann auf, wenn die gleichen exogenen latenten Variablen in 
mehreren Gleichungen auftreten oder die jeweiligen MeBfehler miteinander 
korreliert sind, wodurch die Identifikation dieser Gleichungen miteinander 
verknüpft wird (vgl. Aigner et al. (1984, S. 1368)). Dies wird besonders bei 
komplexeren Fehler-in-den-Variablen Modellen deutlich, wenn mehrere 
endogene Variable simultan voneinander abhängen, 

Zudem ist nicht feststellbar, welcher Parameter auch bei Nichterfüllung 
des Rangkriteriums (vgl. (4.1.12)) identifizierbar ist. Das folgende 
Fehler-in-den-Variablen Modell, das auch empirisch geschätzt wurde, ist 
für P*=4 und Q*=2 durch die Gleichungen 


(4.1.14) Be тағы E auth * б), 
(4438 — Boa 32" = Barn, + Bar a uns ғу 
(4.1.16) Ваз Ла Sa. ha to an ба * 04 s 

(4.1.17) Bag Ng” = ТЫЛЫҒЫ 
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mit 


(4.1.18a) y = ga? + ey", 

(4.1.180)  yg* = ng* + 62 
(4.1.18c) ys * = ng" + e,*, 
(4.1.189) © y," = n,* +g" 


und 


(4.1.19a) x,” = &* + &,*, 


(4.1.19b) — x>* = Bei + &,* 


spezifiziert. Für die Jacobi-Matrix aus (4.1.10) folgt 


(4.1.20) j* 


mit 


(4.1.21a) A(2x4) = , 
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(4.1.21b) B(2x2) ' 


* 
(4.1.21c) с(вх2) - 218 Е 
i 0 Ya 0 Y22 0 "as 0 0 
und 
1000000000000000000000 
0001000000000000000000 
0000010000000000000000 
0000000100000000000000 
0000000001000000000000 
0000000000100000000000 
(4.1.21) 901224) = | 6500000000010000000000 
00000000000001 00000000 
0000000000000010000000 
0000000000000001 000000 
0000000000000000000000 
0000000000000000000000 


Die Restriktionsmatrix Q enthält alle linearen Restriktionen (=1) in Form von 

Normalisierung und Ausschluß bezüglich den ß*- und y*-Koeffizienten Bag i 
ж ж + ж ж * * * * * * 

Bia » B22 » Pag » Baa › Ban: Bag › Ваг › Ваз › Bags Yar» Тағ. Nach 

(4.1.12) ist der Parametervektor a = Biss s", Bays Bas. Bays ТЫ 

Tas yia das Yee" Үзу", үзг") oe Чалчык ча аа пасһ 

Streichung der zu Yu Уча » Yia> Yor Yoo» Taux "Tas gehörigen 
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Zeilen von J " in (4.1.20) йе verbleibende Matrix J * den Rang rg(J*) = 


P*(P* + 0%) = 4(4 + 2) = 24 besitzt. Allerdings ist rg(J*) < 14. Der 
Parametervektor a ist somit ohne zusätzliche Restriktionen nicht 
identifizierbar. Dieses Ergebnis war auch zu erwarten, da das Modell 
(4.1.14) — (4.1.19) die notwendige Bedingung, 


(4.1.22) (Р* + Q*)(P* + Q* + 0/2 > t, 


daß die Zahl der zur Verfügung stehenden Varianz-Kovarianz-Gleichungen 
(-21) größer bzw. gleich der Anzahl der zu schätzenden unbekannten 
Parameter des Modells (=24) ist, nicht erfüllt. 


Im Unterschied zur Ableitung allgemeiner Rangkriterien besitzt die 
traditionelle Methode der algebraischen Identifizierung der einzelnen 
Modellparameter aus den gegebenen Varianz-Kovarianz-Gleichungen den 
wesentlichen Vorteil, daB sich bestimmen bzw. ableiten läßt, welche 
Parameter im einzelnen theoretisch identifizierbar sind, bzw. welche 
Restriktionen noch zusätzlich eingeführt werden müssen. 


Aus dem Struktur- und Meßgleichungssystem (4.1.14) — (4.1.19) ergeben 
sich die entsprechenden Gleichungen der reduzierten Form als 


(4.1.23) у" = ng” t e= nu. + праба" + Uí + EY, 
(4.1.24) yz = "s" + Pi = tak + taala + Чә + eo. 
(4.1.25) М жасты тыл nan ion 
(4.1.26) (by = n + E 4 = Tal EC + oes + иф + re 


Die Parameter der reduzierten Form Dese p? p* = 1,...,Р*; q* = 1,...,Q*, 
ausgedrückt in den ursprünglichen Modellparametern sind, durch 


* U 
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(4.1.27а) 


(4.1.27b) 


(4.1.27c) 


(4.1.28a) 


(4.1.28b) 


(4.1.28c) 


(4.1.29a) 


(4.1.29b) 


(4.1.29c) 


(4.1.30a) 


(4.1.30b) 


(4.1.30c) 
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ж ж ж ж ж ж ж ж 
912 Bas Үзі * Biz Yor * Вуз Үзі "Tu 


1 - Bio Bay” 7 Bia Bau E bus Bas B4," 


* * ж ж ж ж ж ж 
Bia Bas Үзг * Әңг Yoo * біз Yao * Yi2 


1 - Bia Bay = Bis Bin 7 Bie Bos баң" 


uq 7 (Sia bas + 84a" Из + Bia" Le rt, 
van = 82, Ta + Bag*Bay*n,, + Yar 

vos = Bad Tiz + Bos "Bay Tiz * Ya". 

Ug = CN қ Жылы? +62", 

"зі = Ba, Ty + Үз» 

Tao = B3, 742 * Tas: 

us = Ba uy + ғы 

Nai = Bar Ta 

таг = Bay Tiz 


EN * * 
Ug = Bay Чу + Cy 
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gegeben. 


Zusammen mit (4.1.9a) und (4.1.9b) und den stochastischen Annahmen 
über die Unkorreliertheit der Fehlerterme Е(иє*') = E(u5*) = El(e*e*) = 
E(e*8*') = E(e" C") = E(š*Ç#') = E(uc*') = 0 sowie der Unkorreliertheit der 
exogenen latenten Variablen kënnen die 21 Varianz-Kovarianz-Gleichungen 
(vgl. Anhang А4) als Funktionen der 20 reduzierten Formparameter 
abgeleitet werden. Die Parameter der reduzierten Form können aber nicht 
vollständig identifiziert werden, obwohl die Bedingung (4.1.22) erfüllt ist. 
Das liegt erstens daran, daß die Kovarianz-Gleichung cov(x,*x,*") keinen 
Beitrag zur Identifikation der anderen Parameter іп Ho =, Une, Ер" liefert 


und zweitens die Varianzen der Störterme up” und der Meßfehler Ере nur in 
den Varianz-Gleichungen der endogenen Variablen Ye 

(4.1.31) var(y,"y,") = 1,,20,4* + tia Dag" + var(uy) + 6,.', 

(4.1.32) var(yo Yo.) = Tay," + naa Dag + varlu,) + 6.2, 

(4.1.33) уаг(у уу) = T 20, + Tag da + varlu,) + O49, 

(4.1.34) var(y, ya) = Vac Pu * mast ius" + var(u,) + Ө. «<, 


enthalten sind. Die Varianzen von ч” ипа Ep” können somit nicht getrennt 
voneinander identifiziert werden. Lediglich die Varianzen der Summe Wer ` = 
Ups + Ере sind identifizierbar. Das bedeutet, дай zusätzlich vier 


p 
Restriktionen in das Modell eingeführt werden müssen, damit die Parameter 


der reduzierten Form I,» "EUN ө,.4” theoretisch identifiziert werden 


q p 
können (vgl. Anhang A4). 


Daraus folgend wurden bei der entsprechenden Modellschätzung die 


* mit den Störtermen der latenten endogenen 


жж 


Fehlervariablen ar A 
Variablen SWR Ы zu den gemeinsamen Fehlervariablen BG ls 
zusammengefaBt. 
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4.2 Identifikationsmöglichkeiten im allgemeinen latenten 
Kovarianzstrukturmodell 


Der vorherige Abschnitt behandelte notwendige und hinreichende 
Identifikationsbedingungen basierend auf dem Rangkriterium der 
Jacobi-Matrix, die auf ein komplexes simultanes Fehler-in-den-Variablen 
Modell übertragen wurden, ohne daß Informationen darüber, welche 
Parameter im einzelnen identifizierbar sind, erhalten werden konnten. Erst 
die Anwendung der traditionellen Methode der algebraischen Identifzierung 
дег  Modellparameter aus der reduzierten Form ermöglichte die 
Identifizierung bzw. Nichtidentifizierung einzelner reduzierter 
Formparameter sowie die Ableitung zusätzlicher notwendiger Restriktionen. 
Für verallgemeinerte latente Kovarianzstrukturmodelle fehlen entsprechende 
allgemeingültige Identifikationskriterien. 


Im folgenden werden kurz zwei Verfahren vorgestellt, die das 
Identifikationsproblem im allgemeinen Modell lösen können. Während im 
ersten Verfahren (vgl. Wiley (1973)  sequentielle, hinreichende 
Identifikationsbedingungen formuliert werden, stellt das zweite Verfahren 
die computergestützte Version der algebraischen Identifizierbarkeit der 
unbekannten Parameter dar (vgl. Seidel/Eicheler (1989a,b)). 


Unter Verwendung eines Theorems von Wald (vgl. Wald (1950, Theorem 
3.3, 5. 244)) hat Wiley ein allgemeines Verfahren vorgeschlagen, das die 
Identifizierung der unbekannnten Parameter in den Matrizen B*, Г”. Ay = 
A,*, @* aus (2.1.1.8) erlaubt (vgl. Wiley (1973, S. 78f.)). Das Verfahren 
besteht aus zwei voneinander getrennten Schritten, 


1) der Identifikation von ©”, A" bei Gültigkeit der positiven Definitheit von 
O*mittels den beobachtbaren Varianzen und Kovarianzen und 


-1 
2) der Identifikation von В”, T* und Ay mittels II = A,*(I-B*) Г", 


Dabei wird angenommen, daB die Elemente des Parametervektors т, aus П 
= A," (-B*)"'r*, i = 1,...,t4, identifiziert und funktional abhängig von den 
nicht identifizierten unbekannten Elementen des Parametervektors т, aus 
B^, CT und Ay j= 1,....2, sind. 
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Der Parametervektor т) ist dann lokal identifizierbar, wenn die Matrix 
der partiellen Ableitungen , J = an, / an; den Rang 


(4.2.1) rg(J) = to, 


gleich der Anzahl der unbekannten Parameter in Ti besitzt.5° 


Allerdings ist diese Vorgehensweise nicht unproblematisch. Wiley (1973, 
S. 81-82) weist selbst darauf hin, daß J weiterhin von unbekannten 
Parametern abhängen kann, woraus das bekannte Kolinearitätsproblem folgt. 
Zudem ist die getrennte Identifikation von Ф” und a ohne zusätzliche 
Restriktionen in allgemeinen LISREL-Modellen meist nicht gewährleistet. 


Das zweite Verfahren zur Analyse der Identifizierbarkeit in allgemeinen 
LISREL-Modellen entspricht der algebraischen Lösung der beobachtbaren 
Varianz-Kovarianz-Gleichungen, die die unbekannten Parameter im 
wesentlichen in der Form von ganz rationalen Polynomen enthalten. 


Ausgehend von der Jacobi-Matrix der partiellen Ableitungen der 
Varianz-Kovarianz-Gleichungen с(а) nach dem Parametervektor a,, haben 
Seidel/Eicheler (1989a,b) einen computergestützten Algorithmus entwickelt, 
der für die transformierte Jacobi-Matrix, 


дс, дс; 
дж, да 
(4.2.2) J*(a) = | 1-B* |3 m = |1-В” |3 : : , 
% дс,» дс,» 
du, да 


die Anzahl der strukturell unabhängigen Spalten |. bestimmt und angibt, 
welche verschiedenen Parametervektoren unabhängig bzw. abhängig 
voneinander sind. Einzelne Spalten (ј,*,...,ј *) von J*(a) gelten dabei als 
strukturell abhängig, wenn es Polynome q4;..Q,, in a gibt, für die 


50 Die zu Normalisierungs- und Ausschlußrestriktionen korrespondierenden 


Zeilen sind nicht enthalten. 
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(4.2.3) Gi, + daa + tq 


gilt (vgl. Seidel/Eicheler (1989a, S. 14-15, 24-25)). 


Gemäß (4.2.3) ist ein Modell strukturell nicht identifizierbar,wenn die 
Spalten von J'(a) strukturell abhängig sind. Ergebnis des in LISRAN 
implementierten Algorithmus ist auch die Information darüber, welche 
Parameter des Vektors a im einzelnen linear abhängig sind und denen 
deshalb zusätzliche Restriktionen, in der Form von Null-und 
Gleichheitsrestriktionen bzw. durch Fixierung auf einen bekannten Wert, 
auferlegt werden müssen. 


Das Fehlen  praktikabler Identifikationsregeln und -sätze zur 
Identifikation der Strukturparameter des allgemeinen 
Kovarianzstrukturmodells zeigt, daß letztlich die algebraische 
Identifizierung als einzige Methode zur Verfügung steht, um die 
Modellparameter theoretisch identifizieren zu können. Jedoch ist im 
jeweiligen Einzelfall mit der algebraischen Identifizierung ein enormer 
Rechenaufwand notwendig, der vor allem bei komplexeren Modellen wegen 
der Unübersichtlichkeit zu schwerwiegenden Fehlern führen kann. Als 
Mangel bleibt, daB die algebraische Identifizierung nur bedingt die 
Möglichkeit der Überprüfung der linearen Abhängigkeit einzelner 
Modellparameter in einfachen überschaubaren Modellstrukturen beinhaltet. 


Somit werden computergestützte Verfahren zur algebraischen 
Identifizierung verbunden mit der Überprüfung der strukturellen 
Abhängigkeit (vgl. Seidel/Eicheler (1989a,b); Bekker (1989)) zunehmend ап 
Bedeutung gewinnen. 
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Anhang А4: Algebraische Identifizierung der Modellparameter 


Aus den Strukturgleichungen des simultanen Fehler-in-den-Variablen 
Modells (4.1.14) — (4.1.1.17) ergeben sich unter Berücksichtigung der 
Normalisierungsrestriktionen ß,,” = Baa z Baa = Bag” = ! die folgenden 
Strukturgleichungen der reduzierten Form 


(A.1) n," = Вава ta Е РЫСТЫ + Bia rau * ta 
= (бур бүз Yaa * Bos das + бүз Тад + Қала 
= (äus Bas + Bis Cg” + р бр + SC 


= (1 - 812" 82," E Bis 83," E Bia Bas 831) 


E a ж 
= 14484 + T4282 * Uys 


(А4.2) we = (Bay 2 + Ваз Pea Ty Ы Yar DR, 


* 


ii (Boi nio T Ваз Bay T42 + Yao ) 2 


+ (Ba. + Boa Bad ug ҒЫ 
= пән + Tapia" + u> 
(A4.3) 44” = (Bu; Е Yag" © ыт? + ‘so Ee" + 844 ч, + ts 


" ж a 
= Tayo, + "3252 + us, 
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(А4.4) "М = Bay tq Zu т Brass T Baa Uy M Pi 
= nagka + лр р" + Uy. 


Entsprechend folgt für die Gleichungen des Meßmodells (4.1.18a) - (4.1.18d) 


(A4.5a) у= т t gt = gud + mei, tet, 

(A4.5b) Yo = te ы £2" = Sab + T 2252. "Ze" 2", 

(А4.5с) уз“ = Ha * єз“ = age, % Taata "Ha" ey , 

(A4.5d) ya cu Fey =л у na Ft 

Zusammen mit den Meßgleichungen (4.1.19а) - (4.1.19b) der exogenen 


latenten Variablen Ge 24 lassen sich bei Gültigkeit der stochastischen 
Annahmen 


(А4.ба) E(e*5*) = E(e*u’) = E(e*c*') = E(8*u) = E(š*C*') = Eluc”) = O, 
(A4.6b) E(c*£**) = E(š*E*') = E(E*v) = E(E*(*') = O, 
(А4.6с) E(ne*) = Е(п5*) = E(nE) = О, 


die folgenden (P* + Q*)(P* + Q* + 1)/2 = 21 Varianz-Kovarianz Gleichungen 
der beobachtbaren Variablen z - (ef "Af"? in Abhängigkeit der 
Modellparameter als 
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(A4.7) Var(, y, ) = EL (n + et + ut] = т,,2Ф,,* Sue asf 


+ Var(u,) + e,.' , 


(А4.8) Уаг(у7у2 4) = E|(n,* + £g" )(ng* + SE E Ta РЕ ГРИ 
= + Var(ug)  6,.2, 

(А4.9) Маг(уз*уз*') = Е[(п3* + eat) na" + єз") | = 15,21," + 14229,,* 
= + Var(u,) + e, .? i 

(A4.10) Var(y,*y4*) = Е[(л„* + є„*)(л„* + e,*Y] = 14,21," + ma 220.2" 
= + Var(u,) + Ө,.4 , 

(A4.11) Var(x,*x,*) = E[ (E, st + 5,*)°] = Ф,,* + Ose’, 

(A4.12) ` Уа xz") = EL (Ea + Sief + à5*] = Ф„Д 6,42, 

(А4.13) Cov(x,*xg*) = Е[(Е,* + 5,°)(Eg* + Sei | = Ф„,*, 

(A4.14) Cov(y,"y2*) = тилә du" * 1,212292," 

(A4.15) Cov(y,*y a") = хут, Bull + 145142055. 

(A4.16) Cov(y,"y +“) = 1474194" T 14742922". 

(A4.17) Сом(у ya") = Nola; 2.” + Noah se Ро 
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(A4.18) Сауу ) = Raha Фи” + E dt, 
(А4.19) Созу y4”) = Tanas Фа” + таз Tasas. 
(А4.20) Cov(y,*x,* ) = nd 

(A4.21) Cov(y," x5") = 1,505". 

(A4.22) Cov(yg'x,*) = Rau, 

(A4.23) Соу(у хь") = SE Bi 


(A4.24) Cov(y4 x, *) = Eau > 
(A4.25) Cov(y4'x5") = 14455," 
(А4.26) Covly TER x. Hifi 


(А4.27) Cov(y4! x5") = РЫ 


ableiten. 


Insgesamt stehen 21 Gleichungen zur Identifikation der 20 Parameter — 
8л, 4u, 20*, 4Ө;., 20,. — zur Verfügung. Allerdings liefert (A4.13) keinen 
Beitrag zur Identifikation der anderen Parameter. 


Für die Parameter der reduzierten Form erhält man als Lösungen des 
Gleichungssystems (A4.7) — (A4.27) ausgedrückt in den beobachtbaren 
Varianzen und Kovarianzen 


i 


Cov(y, y," )Cov(ya* y," ) - Cov(y3" x,* )Cov(y," ya*) 


VAS EDI Herz ` e e =, * ж. "P. 
Cov(ys" x5" )Cov(y5* x") - Cov(ys* x, )Cov(y5* xa") 
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(А4.29) 


(А4.30) 


(А4.31) 


(A4.32) 


(A4.33) 


(A4.34) 


(A4.35) 


(A4.36) 


(A4.37) 


(A4.38) 


(A4.39) 


(A4.40) 


(A4.41) 


(A4.42) 


(А4.43) 
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Ta = Cov(y,*y,*") - Cov(y," x2 )L,, 
94* = Gesin /Ls, 

GW Cov(y,*x5*) /L,, 

Bau ` Cov(yg*x,* ) /L,, 

Tap = Cov(yo*x2*) /L,, 

Taq = Cov(ya*x,*) /L,, 

Tao = Cov(ys*x5* )/L,, 


Tay = Cov(y,*x,*) /L,, 


= Tao = Cov(y,*x5*) /t,, 


= e,.! 


Var(x,*x,*") - Ly, 


= ө,.2 = Маг(х„*х„*') БО Я 


= Var(u,") = Var(u,) + e..! 
= Var(ug*) = Var(u,) + Bas? = Мағ(у y2 ) 


= Var(us') 


Var(y,* y") - kart, - L. “ZL, 


' 
> 
m 
N 
г 
u 
d 
N 
m 
+ 


Var(u,) + e,.? Var(yx"ys `) - L; ta - La Lis 


= Var(u,*) = Var(u,) + O,.* = Var(y,*y,") - 1243-1214. 
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Die Lésungen Lis = Lig verdeutlichen, daB die Varianzen von и æ, Ер" nicht 


p 
getrennt, sondern nur als Summe identifizierbar sind. 
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5. Testverfahren іп allgemeinen Strukturgleichungsmodellen 


5.1 Zur Bedeutung der Tests in latenten Kovarianzstrukturmodellen 


In den letzten Jahren hat das Interesse ап allgemeingültigen 
Entscheidungskriterien und Testverfahren zur Bestimmung der 
Anpassungsgüte des empirisch zu  überprüfenden Modells an eine 
vorgegebene Datenstruktur, zum Vergleich zwischen konkurrierenden 
theoretischen Modellstrukturen und zur Überprüfung von 
Parameterfehlspezifikationen sowie der Gültigkeit einzelner Restriktionen 
ständig zugenommen. Zahlreiche Goodness of Fit-Indizes (vgl. 
Jöreskog/Sörbom (1988); Bentler/Bonett (1980); Bozdogan (1987); Bollen 
(1986); Tanaka/Huba (1985); Mulaik et al. (1989); Satorra (1989)) und 
Testverfahren (vgl. Saris et al. (1987); Steiger et al. (1985); 
Cudeck/Browne (1983); Anderson/Gerbing (1988); Balderjahn (1988a)) 
wurden entwickelt mit dem Ziel durch Aufdeckung von Fehlspezifikationen 
(vgl. Saris et al. (1979); Kaplan (1988, 1989); Luijbens et al. (1988)) und 
geeigneter Modellspezifikation (vgl. Sörbom (1989)) die bestangepaßte, 
parametersparendste und der jeweiligen Theorie entsprechendste 
Modellstruktur zu finden. 


Üblicherweise wird der Likelihood-Quotienten Test (LR) zur 
Modellauswahl und Bestimmung der Anpassungsgüte in allgemeinen 
Kovarianzstrukturmodellen angewandt, wonach, der Tradition der 
konfirmatorischen Analyse folgend, mehr oder weniger gut spezifizierte 
Modelle der Nullhypothese mit dem vorliegenden Datenmaterial verglichen 
oder verworfen werden, wenn zu große Differenzen zwischen der 
geschätzten Varianz-Kovarianz-Matrix des theoretischen Modells und der 
entsprechenden Stichprobenkovarianzmatrix (ausgedrückt in signifikant zu 
hohen X?-Werten der Teststatistik) auftreten. 


Im Rahmen allgemeiner latenter Kovarianzstrukturmodelle besitzt der 
LR-Test seine Gültigkeit, wenn die folgenden Annahmen, 
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ж.) 


1) die beobachtbaren Variablen 2 = (y",x sind unabhängig und 


multivariat normalverteilt,5! 
2) das zu überprüfende Modell ist identifiziert und 
3) der Stichprobenumfang n = N-1 ist ausreichend groß, 
gegeben sind. 


Ist das Modell korrekt und 1) - 3) sind erfüllt, dann ist minus 2 x 
Logarithmus der LR-Prüfgröße, 


(5.1.1) T= n(FFy - FFA), 


asymptotisch zentral X?-verteilt, mit r = гм ` Ta Freiheitsgraden, ҒҒ, bzw. 
FFA als Minimum der Diskrepanzfunktionen der Null- bzw. 
Alternativhypothese. Meist ist das Modell der Alternativhypothese das 
gerade identifizierte saturierte Modell, woraus FF, = 0 und T = ПЕЕ? тії 
r = (p* + q*)(p* + q* + 1)/2 - t, t = Anzahl der zu schätzenden Parameter, 
als Zahl der Freiheitsgrade bzw. Überidentifizierungsrestriktionen folgt. 


Kritik an der Verwendung des LR-Tests ergab sich vor allem, wegen der 
Stichprobenabhängigkeit, der Normalverteilungsannahme und der 
unterschiedlichen Sensitivität auf Art und Ausmaß von Fehlspezifikationen in 
den Modellparametern. Der LR-Test ist nur dann vom Stichprobenumfang n 
unabhängig, wenn das theoretische Modell dem "wahren" Modell zufällig 
entspricht. In der Praxis stellen hypothetische Modelle bestenfalls 
Approximationen der Realität bzw. der empirisch zu überprüfenden Theorie 
dar. Jedes noch so gute Modell kann bei beliebig großen (kleinen) n und 
gegebenem  Signifikanzniveau o (vgl. (5.1.1)) abgelehnt werden (vgl. 
Bentler/Bonett (1980, 5. 591)). Die Wahrscheinlichkeit den Fehler 2. Art zu 


Si vgl. Satorra (1989, Annahme 6, S. 136), der als allgemeine Bedingung 
asymptotisch optimale Diskrepanzfunktionen (vgl. Abschnitt (2.1.2.1)) 
einführt, was die Nichtsingularität der Informationsmatrix und der 
asymptotischen Varianz-Kovarianz-Matrix der Elemente s = vechS sowie 


bestimmte Verteilungsannahmen voraussetzt. 


52 Im LISREL ergibt sich die Likelihaod-Quotienten Prüfgröße T aus: 
T = xt. = -2(-n/2[tr s£"! + leglZ"| - logiSI - (p° + 497 = nFFN.- 
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begehen, nimmt auch zu, wenn komplexere Strukturmodelle mit einer hohen 
Anzahl von Uberidentifikationsrestriktionen vorliegen (vgl. Boomsma (1982); 
Cudeck/Browne (1983); Wheaton (1987); Balderjahn (1988a)). 


Allerdings können gültige Aussagen mit Hilfe des LR-Tests erst nach 
der Bestimmung der statistischen Macht, der Wahrscheinlichkeit des 
Fehlers 2. Art, getroffen werden. Aus der Kenntnis, daß T für große 
Stichproben (n ->о) asymptotisch nichtzentral X?-verteilt ist mit 
Nichtzentralitätsparameter X kann die Anpassungsgüte des Modells und der 
Test auf einzelne Restriktionen als 


(5.1.2) Macht = P(X2,,0) > C,). 


mit df als Zahl der Freiheitsgrade, C, als kritischer Wert des Tests, 
bestimmt werden (vgl. Satorra/Saris (1985); Matsueda/Bielby (1986)).53 


Saris et al. (1987) weisen aber für kleine Stichprobengrößen nach, daß 
die mittels der Macht des LR-Tests getroffenen Entscheidungen sehr 
sensitiv auf die Art der Fehlspezifikation der Modellparameter reagieren. 
Gleich große Spezifikationsfehler in den Modellparametern spiegeln sich in 
einer unterschiedlichen Macht des LR-Tests wieder. Zudem besteht auch bei 
Analysen basierend auf der Mächtigkeit des LR-Tests das Problem der 
Abhängigkeit von der Stichprobengröße. Große (kleine) Stichprobenumfänge 
erhöhen (vermindern) die Macht des Tests (vgl. Matsueda/Bielby (1986, 
5. 134-135)). 


53 Vgl. Satorra/Saris (1985), Matsueda/Bielby (1986), die verschiedene 
Verfahren vorstellen, wie der Nichtzentralitütsparameter X approximativ 
leicht mit Hilfe der Computerprogramme LISREL bzw. EQS berechnet 
werden kann. Ebenso führt die Verletzung der Normalverteilungsannahme 
zu inkorrekten nicht mehr aussagefihigen x?-werten der LR-Prüfgröße, 


da T nicht mehr zentral x?-verteilt ist. 
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Im folgenden soll näher auf das Problem der Stichprobenabhängigkeit 
und den Testverfahren eingegangen werden, die von der Stichprobengröße 
und der Normalverteilungsannahme®* "unabhängige",  allgemeingültige 
Testkriterien, sogenannte Goodness of Fit Maße, zur Bestimmung der 
Anpassungsgüte einzelner Modelle und somit zur Modellauswahl zwischen 
konkurrierenden Modellen vorschlagen. Tests auf die Gültigkeit von 
Parameterrestriktionen und  Fehlspezifikationstests mit dem Ziel der 
geeigneten Modellmodifikation werden im einzelnen nicht behandelt. Satorra 
(1989) gibt eine umfassende Darstellung der asymptotischen Theorie der 
von der Diskrepanzfunktion abhängigen X?-Differenzen-, Score- (Lagrange 
Multiplier-) und Wald-Tests auf Fehlspezifikationen und 
Parameterrestriktionen?5 und zeigt wie bei Abweichungen von den 
Verteilungsvoraussetzungen asymptotisch äquivalente Teststatistiken auch 


bei nichtsingulärer Informationsmatrix abgeleitet werden können. 


Verfahren zur Modellmodifikation im Rahmen des LISREL-Modells stellt 
Sörbom (1989) basierend auf dem im LISREL VI bzw. VII implementierten 
Modifikationsindex vor, der dem univariaten Lagrange-Multiplier Test auf 
Freisetzung eines fixen Parameters entspricht59, 


54 Browne (1982, 5. 97-100, 1984, S. 68-69, 75-76) sowie 
Bentler/Dijkstra (1985, S. 31-34) stellen Korrekturen der LR-Prüfgröße 
bei elliptisch verteilten beobachtbaren Variablen vor, wobei die 
LR-Teststatistik aus der um Mardias multivariaten Kurtosiskoeffizienten 


korrigierten (vgl. Mardia (1970, (1974)) Diskrepanzfunktion F, bzw. Fois 


L 


hervorgeht. 


55 Für Fehlepezifikationstests bei kleinen Stichproben sei auf Saris et al. 
(1987) und Luljbens et al. (1988) verwiesen. 


56 Für stetige Variable sind der Lagrange-Multiplier- und der Wald-Test in 
ihrer univariaten und multivariaten Form bzw. der Hausman-Fehl- 
spezifikationstest in Standard-Programmen wie EQS (vgl. Bentler (1989)) 
bzw. LINCS2.0 (vgl. Schoenberg/Arminger (1989)) implementiert. 

Vgl. auch Engle (1984) für eine umfassende vergleichende Darstellung der 


Testverfahren im Rahmen der ML-Schätzung. 
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5.2 Goodness of Fit МаВе 


Zur Uberwindung der Stichprobenabhangigkeit wurden AnpassungsmaBe 
entwickelt, die die verteilungsbedingte Abhängigkeit von der 
Stichprobengröße vermindern sollten. Generell lassen sich die Indizes in 
zwei Gruppen aufspalten: 


1) Goodness of Fit Maße (GFI, AGFI), die Transformationen der 
LR-Prüfgröße T,2 darstellen und einen Wertebereich zwischen О und 1 
besitzen (vgl. Jöreskog/Sörbom (1988); Tanaka/Huba (1985)). 


2) Vergleichende AnpassungsmaBe (NFI, NNFI), die die PrüfgróBe T,2 
bezogen auf ein restriktiveres Modell beurteilen (vgl. Bentler/Bonett 
(1980); Sobel/Bohrnstedt (1985); Bollen (1986, 1989)) und zugleich die 
Sparsamkeit (РМҒІ) in der Modellspezifikation (vgl. James et al. (1982); 
Mulaik et al. (1989)) berücksichtigen. 


Sie stellen Maße zur globalen Erfassung der Anpassung einer 
theoretischen Varianz-Kovarianz-Matrix X" an die Stichprobenkovarianz- 
matrix S dar. Die Berechnung der einzelnen Anpassungsmaße erfolgt 
entweder durch Bewertung der Residualmatrix S - Es, oder sie Бавіегеп 
auf den Minima der Diskrepanzfunktionen bzw. den X?-Werten der LR- 
Prüfgröße für verschiedene restriktive und weniger restriktive Modelle. 


Als dritte Gruppe können die Informationskriterien (AIK, SIK, CAIK) 
basierend auf Akaike und Schwartz unterschieden werden (vgl. Akaike 
(1987); Schwartz (1978); Cudeck/Browne (1983); Bozdogan (1987)), die 
aber keine Goodness of Fit Maße darstellen, sondern ähnlich der 
LR-Prüfgröße Т,2 die mangelnde Anpassung durch signifikant große Werte 
anzeigen und somit zur Modellselektion herangezogen werden können, wobei 
Verluste von Freiheitsgraden wegen Überparametrisierung durch geeignete 
Korrekturen erfaßt werden. 


Der Anspruch vieler neu entwickelter Goodness of Fit Maße, unabhängig 
von der Stichprobengröße des jeweiligen Datensatzes zu sein, konnte meist 
nicht erfüllt werden. Ergebnisse aus Simulations- und Vergleichsstudien von 
Anderson/Gerbing (1984), Boomsma (1982, 1985), Balderjahn (1988а), 
Wheaton (1987), Marsh et al. (1988) belegen, daß mit Ausnahme der auf 
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Bentler/Bonett (1980) bzw. Tucker/Lewis (1973) basierenden 
nichtnormierten Anpassungsverbesserungsindizes alle anderen MaBe stark 
mit dem Stichprobenumfang variieren. 


Im folgenden werden die wichtigsten Goodness of Fit MaBe und 
Modellselektionskriterien kurz vorgestellt und anschließend im Rahmen einer 
genesteten Modellstruktur auf zwei empirisch überprüfte, konkurrierende 
Modellstrukturen zur Erklärung des Preis-, Produktions- und 
Lageranpassungsverhaltens von deutschen und französischen Unternehmen 
übertragen, ohne daß eine inhaltliche Interpretation der verwendeten 
Modellstrukturen erfolgt. Ergänzend wurden die jeweiligen Indizes mit 
verschiedenen Schätzverfahren (Maximum Likelihood- bzw. asymptotisch 
verteilungsfreie Schätzung) berechnet, um bei der vergleichenden 
Indexanalyse einen Einblick in die Robustheit der Indizes bezogen auf die 
jeweiligen Schätzverfahren zu erhalten (vgl. auch Tanaka (1987, 
5. 138-140)). | 


Jöreskog/Sörbom (1988, S. 43) schlagen als Goodness of Fit Indizes 


(916 - 1)? 


(5.2.1a) GFI = = 
tr(2*-15) 


und den um die Anzahl der Freiheitsgrade df korrigierten GFi-Index 


(5.2.24) — AGFI = 1 - [(p* + q*)(p* + q“ + 1)/2at ][ 1 - ari] 


bei Anwendung der ML- und GLS-Schätzung für normalverteilte 
beobachtbare Variable vor bzw. in der veraligemeinerten Form (vgl. 
Tanaka/Huba (1985, 5. 199-200))57 


57 Tanaka/Huba (1985, s. 199) leiten bei Gültigkeit der 
Normalverteillungsannahme aus der GLS-Schätzfunktion Ға (vgl. 
(2.1.2.2.3)) den richtigen GLS - GFI = 1 - te(t - 398671) 2 /:°, z" = p° + 


ai, im Rahmen der GLS-Schätzung ab. 
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tr[u-/2 (s - &*)u-/2]? 


(5.2.15) — GFl, = 1 - 
“(и-1/25ц-1/2)2 


(5.2.20 авғ, = 1 - [(p* + q*)(p* + q* + 1)/2at || 1 - eri, |, 


für asymptotisch verteilungsfreie Schätzverfahren, mit U als konsistenten 
Schätzer der Varianz-Kovarianz-Matrix der asymptotischen Verteilung von 
n'/?(s - o*) (vgl. (2.1.2.1.4)) bzw. allgemein für U = $*(ML), U = S(GLS) 
vor. GFI und AGFI messen den Anteil der durch das Modell insgesamt 
reproduzierbaren  Stichprobenkovarianzen, wobei der AGFl-Index eine 
Straffunktion für die Einführung zusätzlicher Modellparameter enthält. 
Obwohl beide Indizes einen Wertebereich zwischen O und 1 besitzen, können 
GFI und AGFI negative Werte annehmen (vgl. Jöreskog/Sörbom (1988, 
S. 43)). Dies gilt vor allem für den AGFI-Index, da die Straffunktion die 
Einbeziehung zusätzlicher Parameter überkorrigieren kann (vgl. Marsh et 
al. (1988, S. 396-398)). Wheaton (1987, S. 130) und Mulaik et al. (1989, 
S. 435-436) machen zudem darauf aufmerksam, daß Unklarheit darüber 
besteht, gegen welche Alternativhypothese, saturiertes bzw. vollkommen 
beschränktes Nullmodell, im Rahmen von genesteten Modellstrukturen 
getestet wird. Generell liegt eine gute bzw. perfekte Anpassung des 
jeweiligen Modells an die Daten vor, wenn GFI und AGFI nahe ап 1 liegen 
bzw. gleich 1 sind. Nachteilig wirkt sich aus, daß beide Indizes hochgradig 
vom Stichprobenumfang n abhängen (vgl. Babakus et al. (1987, 
5. 226-227)). 


Grundlage der von Bentler/Bonett (1980) und Bentler (19835), 
aufbauend auf den “Reliability Coefficient" von Tucker/Lewis (1973), 
entwickelten normierten und nichtnormierten Anpassungsverbesserungs- 
indizes ist die Überlegung, in Anlehnung an sequentielle X?-Differenzen- 
Tests, zwei bzw. mehrere Modelle im Rahmen einer genesteten 
Modelistruktur bei gleichem Datenmaterial miteinander zu vergleichen. Die 


genesteten Modelle 


(5.2.3) Ma, on Mi Mi zë M, 
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mit zugehörigen LR-X?-Werten und Freiheitsgraden 


(5.2.4) Таза Ты жөк Ту. sok Ta Und digi ры Bin aa ds asd 


reichen vom restriktivsten Modell Mç, das auch als Nullmodell bezeichnet 
wird, über das zu überprüfende theoretische Modell м, zum saturierten 
Modell M,. Dabei heißt genestet, daß die jeweiligen Modelle bezüglich der 
Kovarianzmatrix und nicht bezüglich der jeweils enthaltenen, sukzessive 
beschränkten (freigesetzten) Parametern genestet sind PB Das Modell м; 
ist bezogen auf das Modell М, demnach hinsichtlich der Kovarianzmatrix 
genestet, wenn die für м, erhältlichen Kovarianzmatrizen eine Teilmenge 
derjenigen von М, darstellen (vgl. Sobel/Bohrnstedt (1985, 5. 155); 
Bentler/Bonett (1980, S. 592-593)). Als Nullmodell ziehen Bentler/Bonett 
(1980, S. 596, 600) meist das Modell der unabhängigen beobachtbaren 
Variablen heran. Entsprechend sind der normierte und nichtnormierte 
Anpassungsverbesserungsindex МЕ! bzw. NNFI, durch 


(Tg - T) 
(5.2.5) NFlg = ————— , 0 < NFlg « 1, 
To 


und 


Tod die - T,/df, 
(5.2.6) NNFlg = —— ——— T  ,;> 0 < NNFIo < 1, 
To/dfo - 1 


(vgl. Bentler (1989, S. 113-114)) gegeben. 


58 Vgl. auch Diskussion іп Mulaik et al. (1989, S. 431-432). 
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Sowohl der МҒІ- als auch der NNFI-Index messen die 
Anpassungsverbesserung des interessierenden Modells м, gegenüber dem 
(sehr) restriktiven Nullmodell Mọ. Wie im Fall des AGFl-Index kann der 
NNFI Werte auBerhalb des vorgeschriebenen Wertebereichs annehmen, wenn 
To/dfo - T;/ df; > Т; (NNFI < 0) oder Т, & df, ist. Kleine Stichprobengrößen 
bewirken, daB der NFI-Index auch bei korrekten Modellen wegen der 
signifikanten Unterschätzung des Erwartungswertes E(NFI) eine schlechte 
Modellanpassung mit Werten deutlich < 1 anzeigt (уді. Anderson/Gerbing 
(1984, S. 155-173)). 


Im Unterschied dazu enthält der ММҒІ-іпдех wegen der asymptotischen 
X?-Verteilung von Ti mit df, Freiheitsgraden, vorausgesetzt das Modell ist 
korrekt und фе  beobachtbaren Variablen sind  normalverteilt, den 
Erwartungswert von VIC Е(т,/44) = EFF /ndf,) = 1/n, n = N-1, wodurch 
der erwartete Stichprobenfehler korrigiert und die systematische 
Verzerrung und Variabilität des NNFI- im Vergleich zum NFI-Index auch bei 
kleinen Stichprobenumfängen wesentlich verringert wird (vgl. Balderjahn 
(1988b, 5. 284); Marsh et al. (1988, 5. 406-407).59 


Beim empirischen Vergleich der jeweiligen Indizes wird der 


nichtnormierte Anpassungsverbesserungsindex in der Form®° 


§9 Dies gilt auch dann, wenn м und/oder Mo fehispezifiziert sind und 
somit ЕР, und FFo asymptotiach nichtzentral X?-verteilt mit 
Freiheitsgraden df). dfo und Nichtzentralitätsparametern ^ = MI bzw. Xo 
= Mio, mit Mi 
Modellparameters, der asymptotisch dem  Nichtzentralitütsparameter 


entspricht (vgl. багіз et al. (1987, 5. 116); Steiger et al. (1985, 5. 258)). 


bzw. Mio ale Modifikationsindizes des fehlapezifizierten 


80 In dieser Form entspricht der NNFI-Index dem von Bollen (1989, 
S. 305-306) vorgestellten Anpassungsverbesserungsindex A, = To - T/To 
- df, der allerdings auf der Annanme beruht, daß ті = "ЕР; asymptotisch 


zentral x?-verteilt ist. 
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(5.2.7) NNFl, = (FFo - ҒҒ) /(ҒҒо - dfi/n), п = N - 1, 


berechnet. FF, bzw. FF; sind die zu Mg bzw. Mi gehórigen Minima der 
Diskrepanzfunktion. 


Die Formel verdeutlicht, daB der nichtnormierte Index asymptotisch für 
N — a gegen den Erwartungswert 


(5.2.8) E(NNFI) - NFI 


konvergiert (vgl. Mulaik et al. (1989, S. 434)). 


Wesentlicher Kritikpunkt von Sobel/Bohrnstedt (1985, S. 156f.) an den 
von Bentler/Bonett (1980) vorgeschlagenen Anpassungsverbesserungsindizes 
NF! bzw. NNFI ist die Verwendung des theoretisch inhaltslosen, 
hochrestriktiven Modells der unabhängigen beobachtbaren Variablen als 
Null- bzw. Basismodell, das dann mit substantielleren theoretisch fundierten 
Modellen verglichen wird. Jeder zusätzlich in das Modell eingeführte 
Parameter, ob sinnvoll oder nicht, führt verglichen zum restriktiven 
Nullmodell zu einer Verbesserung der Modellanpassung. Die Sensitivität des 
NFI- bzw. NNFI-Index wesentliche Unterschiede von zwei konkurrierenden 
Modellen anzuzeigen wird dadurch vermindert. Sobel/Bohrnstedt (1985, S. 
161-162, 170-172) schlagen deshalb als Alternativen konfirmatorische 
MeB modelle und/oder aus der Theorie abgeleitete weniger restriktive 
Nullmodelle als М, vor (vgl. auch Bentler/Bonett (1980, S. 599) sowie 
Bollen (1986, S. 376)). 


Zur Berücksichtigung der Sparsamkeit in der Modellspezifikation werden 
die folgenden Parsimony-Fit Indizes 


(5.2.9a) PNFI = (df; /df )NFI, Q < PNFI1 s 1, 


(vgl. James et al. (1982, S. 152)) 
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und 
(5.2.98) — PNFI2 = {2df,/[2*(2* - ail ite - 7,)/(T, - dt) ], 


О < PNFI2 < 1, 2* = p* + q*, 


(vgl. Mulaik et al. (1989, S. 440)) als weitere Goodness of Fit Maße im 
Rahmen des Indexvergleiches eingeführt. Ähnlich den Akaike- und 
Schwartz-Informationskriterien 


(5.2.10) AIK = Tun + 2t/N, 


(5.23) SIK = Т/п + (t + In(N))/N, 


t = Anzahl der zu schätzenden Parameter, 


(vgl. Cudeck/Browne (1983, S. 154)) 


bzw. dem konsistenten Akaike-Informationskriterium von Bozdogan 


(5.2.12) САК = T, - (In(N) + 1) 


1 1 


(vgl. Bozdogan (1987, S. 358-359)), die jeweils das Modell ті dem 
kleinsten AIK-, CAIK- und SIK-Wert präferieren, enthalten die 
Parsimony-Fit Indizes PNFI1 und PNFI2 eine Korrektur für den Verlust an 
Freiheitsgraden, wenn zusätzliche Parameter, die künstlich die 
Anpassungsgüte des Modells verbessern, eingeführt werden. 


Ein hoher NFI- bzw. NNFI-Index, der mit einem niedrigen PNFII bzw. 
PNFI2-Index korrespondiert, zeigt an, daB die Anpassungsgüte überwiegend 
von den Parameterschätzwerten (Daten) bestimmt wird, wogegen ein großer 
Anteil des Goodness of Fits, von den Daten unabhängig, unerklärt bleibt (vgl. 
Mulaik et al. (1989, S. 438-439)). 
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Den Ausgangspunkt des Indexvergleiches bilden zwei konkurrierende 
Modelle М,, M, zur Erklšrung des Produktions-, Preis- und 
Lageranpassungsverhaltens deutscher und französischer Unternehmen des 
Verarbeitenden Gewerbes, die im Rahmen einer genesteten Modellstruktur 
bei Verwendung дег ML-Schàtzung (ML) und des asymptotisch 
verteilungsfreien Schätzverfahrens (ADF) miteinander verglichen werden. 
Das in Abbildung | dargestellte Modell М, enthält die drei endogenen latenten 
Variablen Produktionserwartungen лу“. Preiserwartungen Me und den 
gewünschten Nettolagerbestand na ^s die simultan voneinander abhüngen und 
von den zwei exogenen latenten Variablen Nachfrageerwartungen E. und 


Kostenänderungen Зы beeinfluBt werden. 


Abbildung 1: Strukturmodell M, mit drei endogenen tatenten 
Faktoren und symmetrischer Behandlung der 


Lagerbestandsvariablen Ye: Ya" 
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Bei ML- bzw. ADF-Schätzung enthält das Modell М, zehn bzw. acht 
beobachtbare Variable z' = (y*, x"), was darauf zurückzuführen ist, daß der 
Kostenfaktor бы” іт Rahmen der ADF-Schätzung nur durch einen Indikator 
abgebildet werden konnte. Die Verminderung der Indikatorzahl von zehn auf 
acht trifft auch auf das in Abbildung I! wiedergegebene Modell м; zu. 


Abbildung 11: Strukturmodell м, mit vier endogenen latenten Faktoren 
und asymmetrischer Behandlung der Lagerbestands- 


variablen ya". Ya" 
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м, unterscheidet sich von M, dadurch, daB die 
Nettolagerbestandsvariable in zwei einzelne Faktoren, Lagerbestands- und 
Auftragsbestandsbeurteilung, na und "nx aufgespaltet wurde, wobei in 
dieser Modellspezifikation keine Abhängigkeiten zwischen Та” ипа "na" 
formuliert wurden. Beide Modellstrukturen M,, Mi erfüllen die notwendige 
Bedingung, daB die Zahl der Varianz-Kovarianz-Gleichungen gróBer als die 
Anzahl der zu schätzenden Modellparameter jet. Bi 


Das Ziel ist es, die Modelle M, und м, hinsichtlich дег symmetrischen 
bzw. asymmetrischen Formulierung der Lagerbestandsvariablen y. Ys" 
mittels der vorgestellten Fit-MaBe in ihrer Anpassungsgüte an die Daten 
zu differenzieren. Als Datengrundlage zur Schätzung der Modelle М,, м, ипа 
zur Berechnung der Goodness of Fit Indizes dienen Querschnittsdaten des 
deutschen bzw. französischen Konjunkturtests für das Jahr 1986, die in 
monatlichen bzw. vierteljährlichen Befragungen vom Institut für 
Wirtschaftsforschung (IFO) in München bzw. dem INSEE in Paris für die 
Unternehmen des Verarbeitenden Gewerbes erhoben werden. Die 
Stichprobenumfänge betragen N = 1112 für den IFO- bzw. N = 230 für den 
INSEE-Datensatz. 


Aufgrund der Vielzahl an qualitativen beobachtbaren Variablen, die іп 
den beiden Datensätzen enthalten sind, wurde neben der ML- eine 
asymptotisch verteilungsfreie Schätzung der genesteten Modelle 
durchgeführt. Somit ist ein Vergleich der Modelle und der berechneten 
Indizes in Abhängigkeit des Schätzverfahrens möglich (vgl. Browne (1984); 
Muthén/Kaplan (1985); Tanaka (1987)). 


Entsprechend den beiden Modellstrukturen M,, M wurden in Anlehnung 
an die Kritik von Sobel/Bohrnstedt (1985) das konfirmatorische 5- bzw. 
6-Faktorenmodell neben dem restriktivsten Nullmodell Mo, das keinerlei 
Beziehungen zwischen den beobachtbaren Variablen (nur die 
Diagonalelemente von Хе werden geschützt) zuläßt, als weniger restriktive, 
theoretisch sinnvolle Nullmodelle M, bzw. М- in die Analyse miteinbezogen. 


61 Bei der Modelischützung werden die Fehler e", 5° bei latenten Variablen 
mit nur einem Indikator aus schätztechnischen und Identifikatlonsgründen 
auf Null gesetzt. Das bedeutet, daß die zugehörige latente Variable als 
direkt beobachtbar angenommen wird. Bel endogenen latenten Variablen 
ist der MeBfehler s" im jeweiligen Störterm der Strukturgleichung 


enthalten. 
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Die genestete Modellreihe ist somit durch 


(5.2.13) мо < M, < M, < Mi < Mj < M 


mit Freiheitsgraden df, > df, > df, > df; > df, > df. = O und М, als dem 
gerade identifizierten, saturierten Modell, gegeben. Als Goodness of Fit 
Maße wurden für alle Modelle die Indizes GFi, AGFI, AIK, SIK, CAIK, NFle, 
NNFlo, PNFI1, PNFI2 berechnet. 


Die nichtnormierten und die Parsimony-Anpassungsverbesserungsindizes 
wurden zusätzlich für die alternativen Nullmodelle M, und M, ermittelt. Die 
Ergebnisse der Modellanpassung von M,, Mi sind in den Tabellen | — II für 
beide Stichproben getrennt nach der ML- und ADF-Schätzung 
zusammengefaBt. Jeweils die ersten drei Zeilen zeigen die Ergebnisse für 
die Nullmodelle Mo, M, und M3. 


Für beide Stichproben zeigt sich daB die LR-Werte Тур für die drei 
alternativen Nullmodelle deutlich abnehmen. Dies gilt insbesondere für den 
IFO-Datensatz (N = 1112). Bei ML-Schätzung sinkt T, 2 von 5077,49 des 
Modells М. auf 1557,62 des 5-Faktorenmodells M,. Eine Ausnahme stellt 
das 6-Faktorenmodell М. dar, das gegenüber dem Modell M, unabhängig 
vom Schätzverfahren in beiden Datensätzen stets höhere Werte der 
LR-Prüfgröße Туг aufweist. Dieser Unterschied könnte ein Hinweis auf eine 
mögliche Überfaktorisierung sein, daß nämlich anstelle der sechs nur fünf 
latente Faktoren die Beziehungen zwischen den beobachtbaren Variablen 
erklären. Entsprechendes gilt für die Anpassungsverbesserungsindizes der 
Nullmodelle Mo, M,, Mo. Folglich ist das 5-Faktorenmodell M, das Nullmodell 
mit den höchsten Indexwerten 0,276 bzw. 0,693 (ML) und 0,167 bzw. 0,404 
(ADF) für den Bentler/Bonett-Index МЕ! und 0,295 bzw. 0,704 (ML) und 
0,178 bzw. 0,414 (ADF) für den NNFI,-Index, die фе Verbesserung der 
Modellanpassung gegenüber dem absoluten Nullmodell wiedergeben. 


Demnach wäre zu erwarten gewesen, daß Фе NFI,- und NNFI,-Werte 
für Mi, Mi eine Entscheidung für das Strukturmodell M, zur Folge hätten. 
Allerdings sind alle Werte der NFI- und NNFI-Indizes іп den beiden 
Stichproben für beide Schätzverfahren annähernd gleich. Das gilt ebenfalls 
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Tabelle 1: Globale Goodness of Fit Maße für die allgemeinen Modellstrukturen Mi, Mj be 


Modell Tx2 DE GFI АСЕ! AIK CAIK SIK NFlg МЕ, N 
Stichprobe: N=230 

Мо: absolutes Nullmodell 789,09 28 0,525 0,389 1,792 608,82 1,781 - - 

M,: 5-Faktorenmodell 571,32 28 0,693 0,558 1,343 410,37 1,319 0,276 - o 
Ma: 6-Faktorenmodell 601,94 26 0,661 0,531 1,401 434,46 1,381 0,237 u 

M.: Strukturmodell М, 177,35 14 0,870 0,667 0,579 в7,22 0,507 0,775 0,690 С 
Mi: Strukturmodell Mi 89,30 12 0,903 0,708 0,404 12,04 0,323 0,887 0,945 С 
Mi: Saturiertes Modell - o 1,000  Div/O 0,313 - 0,180 1,000 1,000 1 


Stichprobe: N = 1112 
Mg: absolutes Nullmodell 5077,49 45 0,542 0,440 2,303 4716,90 2,300 - - 


M,: 5-Faktorenmodell 1557,62 40 0,797 0,721 0,728 1237,06 0,721 0,693 - ° 
Ma: 6-Faktorenmodell 2133,50 41 0,720 0,625 0,985 1804,92 0,979 0,580 9 

М: Strukturmodell М, 558,00 30 0,914 0,842 0,296 317,61 0,280 0,890 0,642 O 
Му: Strukturmodell м; 507,21 27 0,921 0,840 0,279 290,83 0,260 0,900: 0,674 О 
M,' Saturiertes Modell - о 1,000  Div/O 0,099 - 0,056 1,000 1,000 1 


1) Die entsprechenden Werte sind < 0 und werden nicht ausgewiesen. Die negativen Werte ergebe: 
2) Alle ausgewiesenen T, 2-Werte sind signifikant mit Wahrscheinlichkeit p = 0,000. 


3) Hier wurde das Modell M, mit dem Nullmodell М. verglichen. Die berechneten Indexwerte beleg: 
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i der ML-Schätzung 


IFI NNFI, NNFl, NNFIZ PNFHo РМЕП, PNP: PNFI2, PNFI2, PNFI2, 


2 


0511! 0,295 - 0,053? 0,246 - 0,055?" 0,254 - - 
- 0,254 H - 0,220 1 - 0,228 1 - 
‚705 0,804 0,725 0,739 0,388 0,55 0,128 0,395 0,353 0,361 
‚945 0,915 0,977 0,978 0,380 0,080 0,071 0,390 0,412 0,412 
‚000 1,000 1,000 1,000 - - - - - - 


271? 0,704 - 0,275) 0,616 - 0,2643! 0,621 - - 
- 0,590 M - 0,528 n - 0,533 T - 
,738 0,901 0,667 0,760 0,593 0,520 0,424 0,597 0,436 0,499 
762 0,910 0,699 0,782 0,540 0,468 0,382 0,543 0,412 0,463 
‚000 1,000 1,000 1,000 - - - - - - 


sich aus der Tatsache, daB die X?-Werte der LR-Prüfgröße T, kleiner als To sind. 


п, daB im wesentlichen kein Unterschied zwischen den Modellen M,. Ma besteht. 
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Tabelle ІІ: Globale Goodness of Fit Maße für die allgemeinen Modelistrukturer 


Modell 


Stichprobe: N=230 

Мо: absolutes Nullmodell 
М): 5-Faktorenmodell 
Ms: 6-Faktorenmodell 
М: Strukturmodell М, 
Mi: Strukturmodell м, 
M,: Saturiertes Modell 


Stichprobe: N = 1112 
Мо: absolutes Nullmodeil 
M,: S-Faktorenmodell 
М»: 6-Faktorenmodell 
M: Strukturmodell M, 
Mu Strukturmodell м, 
M,: Saturiertes Modell 


2) 


Tx2 


1996,39 
1190,63 
1407,42 
69,32 
64,45 


DF GFI 

28 0,515 
25 0,596 
26 0,589 
146 0,977 
12 0,978 
о 1,000 
28 0,690 
25 0,815 
26 0,781 
14 0,989 
12 0,999 
о 1,000 


AGFI 


0,376 
0,418 
0,431 
0,941 
0,933 
Div/O 


0,601 
0,734 
0,697 
0,972 
0,970 
Div/O 


AIK 


1,953 
1,664 
1,683 
0,280 
0,296 
0,313 


0,913 
0,556 
0,651 
0,071 
0,072 
0,065 


CAIK 


1772,00 
990,28 
1199,05 
-42,87 
231,72 


SIK 


1,942 

1,640 

1,663 
0,208 
0,215 
0,180 


0,912 

0,553 
0,649 
0,057 
0,057 
0,039 


daf 


1) Die entsprechenden Werte sind < 0 und werden nicht ausgewiesen. Die negativen V 


2) Alle ausgewiesenen T,2-Werte sind signifikant mit Wahrscheinlichkeit p - 0,000. 


3) Hier wurde das Modell M, mit dem Nullmodell М. verglichen. Die berechneten Inde: 


Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4 
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM 
via free access 


98 


Mu, Му bei der ADF-Schatzung 


| NFI МЕ ММ] NNFl, NNFI, PNFIi, PNF, PNFI1, PNFI2, PNFI2, PNFI2, 
E = 0,017? 0,178 - 0,018" 0,149 - 0,016? 0,154 - - 
3 d - 0,163 u - 0,142 1 - 0,146 H - 


53 0,943 0,944 0,985 0,981 0,981 0,476 0,094 0.082 0,484 0,481 0,481 
54 0,945 0,945 0,981 0,977 0,977 0,409 0,080 0,070 0,415 0,412 0,412 
20 1,000 1,000 1.000 1.000 1,000 = - - = = = 


24 - 0,154? 0,414 - 0,157? 0,360 - 0,1482! 0,365 - - 
35 п - 0,303 1 - 0,274 ? - 0,276 x - 
55 0,942 0,951 0,979 0,964 0,970 0,483 0,226 0,159 0,486 0,467 0,480 
58 0,946 0,954 0,974 0,969 0,974 0,415 0,226 0,59 0,417 0,479 0,482 
20 1,000 1,000 1,000 1,000 1,000 - - - - - - 


ferte ergeben sich aus der Tatsache, daß die X2-Werte der LR-Prüfgröße T, kleiner als Tz sind. 


(werte belegen, da8 im wesentlichen kein Unterschied zwischen den Modellen M,, М. besteht. 


Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4 
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM 
via free access 


Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4 
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM 
via free access 


99 


für die auf den alternativen Nullmodellen M, bzw. М. basierenden NFI 727 
bzw. NNFI, ‚„-Indizes. Beide Modellstrukturen unterscheiden sich іт 
wesentlichen nicht voneinander. Eine deutliche Präferierung der 
Modellstruktur м, zeigen die NFI- und NNFI-Indizes lediglich іт 
INSEE-Datensatz bei der ML-Schätzung an. 


іт Gegensatz dazu führt der Vergleich дег Informationskriterien AIK, 
CAIK, und SIK zu dem Ergebnis, daß tendenziell die Modellstruktur Mi vor 
allem bei Anwendung der ML-Schátzung dem Modell M, vorzuziehen ist, 
trotz der Korrektur des Verlustes an Freiheitsgraden. Dabei fällt auf, daB 
die Index-Werte im Rahmen der ADF-Schätzung deutlich geringer ausfallen. 
Das Akaike-, AIK, bzw. das konsistente Akaike-Informationskriterium, 
CAIK, erreichen ihre minimalsten Werte 0,072 bzw. -42,87 (vgl. Tabelle II) 
für den größeren IFO-Datensatz. 


Konträre Aussagen lassen sich dagegen aus den Parsimony-Fit Indizes 
ableiten. Mit Ausnahme der PNFI2,- und PNFI2,-Werte für das 
Strukturmodell Mi bei der ML-Schätzung mit den INSEE-Daten schneidet 
das Modell М, besser ab, worin die Sparsamkeit der Modellparametrisierung 
zum Ausdruck kommt. Überraschend sind jedoch die Index-Werte PNFI1, = 
0,616 und PNFI2, = 0,621 für das Modell M, іт Rahmen der ML-Schätzung. 
Demzufolge ist das 5-Faktorenmodell bei relativ hohen Goodness of Fit 
MaBen МЕ = 0,693 bzw. NNFI, = 0,704 allen anderen Modellen aufgrund 
der parametersparenden Spezifizierung und der im Vergleich zu den 
anderen Modellen überdurchschnittlichen, von den Daten unabhängigen 
Modellerklärung überlegen. Im allgemeinen sind die Parsimony-Fit Indizes 
für M, und м; mit Werten von 0,071 — 0,597 (vgl. Tabelle |) und 0,070 — 
0,486 (vgl. Tabelle ІІ) verglichen mit den anderen Goodness of Fit Maßen 
sehr niedrig. Dies läßt den Schluß zu, daß trotz adäquater Reproduktion der 
Daten die verbleibenden unabhängigen Elemente wenig zur Erklärung des 
Goodness of Fits beitragen. 


Abschließend bleibt anzumerken, daß der durchgeführte Index-Vergleich 
keine eindeutige Aussage darüber zuläßt, weiche Modelistruktur, M, bzw. 
Mi, "besser" ist. Für beide Modellstrukturen ergeben sich gegenüber den 
drei alternativen Nullmodellen meist überdurchschnittlich hohe Goodness of 
Fit MaBe, wobei sich die Indizes mit steigendem Stichprobenumfang und 


verteilungsfreier Modelischützung verbessern. Während die 
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Parsimony-Indizes einen Hinweis darauf geben können, welches das 
einfachste Modell unter den bestangepaBten ist, besteht keine Möglichkeit 
Parameterrestriktionen im einzelnen zu testen. Hinzu kommt, daB hohe bzw. 
niedrige Goodness of Fit Werte auch die Folge von Fehlspezifikationen der 
Parameter und der Verletzung der Verteilungsvoraussetzungen sein können. 
Dies macht es erforderlich neben der Modellanpassung auch die 
zugrundeliegenden Verteilungsvoraussetzungen®® zu überprüfen und 
geeignete Tests auf Fehlspezifikationen wie LM- und Wald-Test (vgl. 
Satorra (1989)) durchzuführen, die durch anschließende Modellmodifikation 
eine sinnvolle der Theorie entsprechende Modellselektion erlauben. 


62 vgl. Schoenberg/Arminger (1989), Bentier (1989), Jöreskog/Sörbom 
(1988), sowie Muthén (1988), die in Programmpaketen wie LINCS2.0, 
EQS, LISREL vil sowie LISCOMP standardmäßig die 
Normalverteilungsannahme für stetige und/oder qualitative Variable mit 
geordneten Kategorien durch Berechnung standardnormalverteilter 
Schiefe- und Kurtosisparameter bzw. durch geeignete X*-Teste für 


Paare oder Triple von qualitativen Variablen überprüfen. 
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6. Effektzerlegung іп rekursiven und nichtrekursiven Modell- 
strukturen 


Ein wesentlicher Bestandteil in der Interpretation der empirischen 
Ergebnisse von latenten Strukturmodellen ist die lineare Effektzerlegung der 
bivariaten Beziehungen zwischen den Variablen in die direkten und indirekten 
Komponenten. Der Gesamteffekt einer latenten Variablen auf andere 
abhängige Variable ist die Summe aller direkten und indirekten Effekte und 
entspricht dem Koeffizienten der reduzierten Form eines gewöhnlichen 
simultanen Gleichungssystems mit dem Unterschied, daß anstelle des 
exogenen beobachtbaren Variablenvektors X* jetzt der Vektor der exogenen 
latenten Variablen Е* steht. 


Grundlage der Effektzerlegung bilden die Struktur- und MeBgleichungen 


(6.1) у* sA re, 
(6.2) x* = A,"E* + 5%, 
(6.3) n* = B*n“ + ve 


des Modells, wobei B*, I* die Matrizen der strukturellen direkten Effekte 
zwischen den  endogenen und  exogenen  latenten Variablen sind. 
Üblicherweise werden die Modellstrukturen mittels Pfaddiagrammen (vgl. 
Wright (1934); Simon (1953)), wie in den Abbildungen |, I! des 
vorangegangenen Kapitels graphisch veranschaulicht. Pfaddiagramme 
ermöglichen es, die simultanen Beziehungen zwischen den latenten Variablen 
und den Einfluß auf die beobachtbaren Indikatoren in ihren Wirkungsketten 
nachzuvollziehen. Für die Interpretation der einzelnen Effekte ist dabei von 
besonderem Interesse, ob direkte Effekte durch bestehende indirekte 
Effekte verstärkt aufgehoben oder überkompensiert werden. 


Die in den Abbildungen |І, tl dargestellten Modelle sind Beispiele für 
nichtrekursive  Modellstrukturen, die im Unterschied zu  rekursiven 
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Modellstrukturen simultane Abhängigkeiten der n*'s enthalten, wodurch das 
Problem auftritt, daB endogene latente Variable indirekte Effekte auf sich 
selbst ausüben Кӛппеп. Die indirekten Effekte sind somit nicht mehr rein 
additiver sondern auch bedingt durch die Schleifeneffekte, multiplikativer 
Natur (vgl. Freeman (1982, S. 59-62)). Aus diesem Grund müssen bei der 
Effektzerlegung in nichtrekursiven Modellstrukturen bestimmte 
Stabilitätsbedingungen (vgl. Bentler/Freeman (1983)) erfüllt sein, die die 
Existenz und Stabilität der indirekten Effekte gewährleisten. 


Zunachst soll auf die klassische Effektzerlegung in LISREL-Modellen 
eingegangen werden. Der Gesamteffekt setzt sich aus der Summe aller 
direkten und indirekten Effekte des Modells zusammen. AnschlieBend 
werden spezifische indirekte (vgl. Sobel (1986); Bollen (1987); Fox (1985)) 
und sogenannte nichtkausale Effekte (vgl. Fox (1980); Freeman (1982)) ais 
Erweiterungen der klassischen Effektzerlegung vorgestellt. Nichtkausale 
Effekte beinhalten dabei Schein- (Spurious-) effekte und nichtanalysierte 
Effekte, die auf der nichtanalysierten Kovarianz der exogenen latenten 
Variablen beruhen (vgl. Freeman (1982, S. 15-17, 49)). Während die 
Bestimmung  spezifischer  indirekter Effekte auf der Grundlage der 
Gesamteffektzerlegung im Sinne der reduzierten Formkoeffizienten erfolgt, 
beruht die Einbeziehung nichtkausaler Effekte auf der Zerlegung der 
bivariaten Regressionskoeffizienten zwischen den jeweiligen exogenen und 
endogenen latenten und beobachtbaren Variablen, wobei die Fehler- und 
Stórvariablen miteingeschlossen werden. Eine tabellarische 
Zusammenfassung der behandelten Effekte ist im Anhang zu diesem Kapitel 
enthalten. 


6.1 Klassische Effektzerlegung im allgemeinen LISREL-Modell 


Die Berechnung der Gesamteffekte eines Modells kann entweder über die 
unendliche Summe von Matrizenpotenzen beliebiger Ordnung (vgl. Fox 
(1980); Sobel (1986)) oder über die Koeffizienten der reduzierten Form von 
(6.1) — (6.3) erfolgen (vgl. Graff/Schmidt (1982); Bollen (1987)). 
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Die Gesamt- und die Summe der indirekten Effekte lassen sich jeweils 


in vier Bereiche aufgliedern. Für die endogenen latenten Variablen n* sind 
die Gesamt- und indirekten Effekte n*—n* als 


(6.1.1a) T.» < = lim Ë ger Р 
n n k— o r=1 


mit k als Lange der Effekte zwischen den nie, 


ила 


(6.1.1b) P - = T wee ` B* 


definiert (vgl. Fox (1980, 5. 12); Sobel (1986, 5. 165)) unter der 
Voraussetzung, daß der Grenzwert existiert. Der Grenzwert existiert, wenn 
für den Absolutwert des größten Eigenwertes p der quadratischen Matrix B* 


(6.1.2) e(B*) < 1 


gilt. 15% die notwendige und hinreichende Bedingung erfüllt, dann konvergiert 
die unendliche Summe wegen B*'—90 für k—» gegen die endliche Matrix 


(6.1.3) Tarne = B* + B*2 + B*3 +... + B*r = (I-B*)-1 -1. 


Für nichtrekursive Modelle bedeutet das, daB der Effekt der n"'s auf 
sich selbst gleich Null und das System stabil ist (vgl. Bentler/Freeman 
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(1983, 5. 144); Bollen (1987, 5. 42-44)). Sind ein bzw. төһгеге Eigenwerte 
von В“ gleich bzw. größer Eins, so sind Т, „~ und l ene nicht definiert. 


Bei rekursiven Modellstrukturen konvergiert die geometrische Reihe in 
(6.1.3) stets zu einer Matrix mit endlichen Elementen, da B*r-1 = © ist für 
r > m, die Anzahl der endogenen latenten Variablen n* (vgl. Freeman (1982, 
S. 45)). Die Gesamt- und indirekten Effekte von E*—n* ergeben sich dann 
aus Gleichung (6.1), die sich nach wiederholtem Einsetzen von (6.1) in n* als 


(6.1.4) n* = B*n* + T*E* + c* 


B*(B*n* " re" + e " Г*Е* + Г" 


= B*27* + (1+B*)(T*E* + dab 


= Вл" + (Ú + g“ + B"2 + ee g' ret 


darstellen lassen (vgl. Bentler/Freeman (1983, S. 143)). 


Bei Existenz der indirekten Effekte folgt für E*—n" 


63 Bentler/Freeman (1983, S. 144) machen darauf aufmerksam, daß die 
Überprüfung der Stabilität und somit der Existenz der indirekten Effekte 
in nichtrekursiven Modellen im Rahmen des LISREL-Programms bel 
Einzelfällen problematisch ist. Statt о(В7) < 1 wird in LISREL VII als 
Stabilitäts- und Konvergenzbedingung el u-B*)u-B*)'] С 1 angegeben 
(vgl. Jüreskog/Sürbom (1988, S. 35)), die aber nur eine hinreichende 
Bedingung darstellt. Der korrekte Stabilitätstest ist o(B") < 1. 
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k-1 
(6.1.5a) T,egs = lim У B''r* 


k— 0 ,-о 


dÉ wd gé 


- _ r* _ (1.n*vÍip* | p* 
(6.1.5b) lege = Тан Г” = (1-87) T I; 


Entsprechend erhält man nach Einsetzen von (6.1) in die Meßgleichung von 
y* die Gesamt- und indirekten Effekte für E*—»y* und n*—y* als 


k-1 
ЕК ж ptr pe 
(6.1.6a) Тук» lim _ >, Ay B’T 


ж *i-Íp* 
Ay (1-B") r 


aus 
vi Е ыы n* " ATI + B* + B*2 + ... + В*")г*Е* 
= + A," (I + B* +... + В*")Е* + Е" 
= Sr айі-іге 
= Ay (4-B*) T*, 
(6.1.6b) Lage = T,=z* 
und 


k 
= J per 
(6.1.7а) Ту.” = um. Loy B 


A, + B* + в*2 +... + В“) 


-1 
A, (BI, 
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- - ТЕГІЛ 71 _ 
(6.1.7b) Leen = Ту,” Ay (1-В”) ^y 


(vgl. Bollen (1987, S. 45-46); Sobel (1986, S. 166)). 


Im Unterschied dazu ist bei der Berechnung der Gesamteffekte aus der 


reduzierten Form 


(6.1.8) n* = (1-B*)"'T*E* + (1-B*) Ire 


die Erfüllung der Stabilitatsbedingung (6.1.2) nicht notwendig, damit die 
einzelnen Effekte definiert und identifizierbar sind. Stattdessen muB die 
Regularität von (1-В*) gewährleistet sein, die aber meist vorausgesetzt wird 
und gegeben ist. Allerdings erscheint es fragwürdig, die Koeffizienten der 
reduzierten Form als Gesamteffekte zu interpretieren, wenn die 
Stabilitätsbedingung nicht erfüllt ist (vgl. Bollen (1987, S. 48-49)). 


6.2 Spezifische indirekte und nichtkausale Effekte 


6.2.1 Spezifische indirekte Effekte 


Während indirekte Effekte die Gesamtheit aller indirekten Pfade von einer 
Variablen zur anderen wiedergeben, stellen spezifische indirekte Effekte 
diejenigen Effekte dar, die mittelbar über eine bestimmte bzw. eine Gruppe 
von Variablen übertragen werden (vgl. Sobel (1988, 5. 180-181)). Ziel ist es, 
den Einfluß von wichtigen vermittelnden Variablen herauszuarbeiten. 


In Anlehnung an Bollen (1987) werden die wichtigsten spezifischen 
indirekten Effekte (vgl. Alwin/Hauser (1975); Greene (1977); Fox (1985)) 
und ein allgmeines Berechnungsverfahren, das auf den im vorhergehenden 
Abschnitt abgeleiteten Effektmatrizen beruht, kurz beschrieben und 
vorgestellt. 
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Alwin/Hauser (1975) definieren spezifische indirekte Effekte als solche, 
Ше auf eine vermittelnde Variable ausgeübt werden und alle ihr 
nachfolgenden kausalen Effekte enthalten. Nach Greene (1977) werden nur 
die über die vermittelnde Variable ausgeübten Einflüsse als spezielle 
indirekte Effekte behandelt. Ausgeschlossen bleiben alle dieser Variablen 
nachfolgenden Effekte. Im Gegensatz dazu enthalten die spezifischen 
indirekten Effekte nach Fox (1985) alle Pfade, die bei einer interessierenden 
Variablen ankommen und diese wieder verlassen. 


Entsprechend den verschiedenen Definitionen ergeben sich bei der 
Berechnung unterschiedliche Ergebnisse der jeweiligen spezifischen 
indirekten Effekte, was an folgendem Beispiel deutlich wird. Ausgehend von 
der in Abbildung | dargestellten Modellstruktur M, setzt sich der spezifische 
indirekte Effekt von Ra auf na” über na” gemäß деп drei Definitionen wie 
folgt zusammen: 


1) Nach Fox besteht der spezifische Effekt aus den beiden Pfaden 
fa n —ЭПз und En" ng 1," ns”. 


2) Greene's Definition führt zu £5 n4" —4" als  spezifischem 
indirekten Effekt, da alle anderen endogenen latenten Variablen 
ausgeschlossen sind. 


3) Der spezifische indirekte Effekt nach Alwin und Hauser entspricht 
demjenigen nach Fox, wenn unterstellt wird, daß WW eine na" 
nachfolgende kausale Variable ist. Wegen der simultanen Abhängigkeit 
von ny" und is” ist aber unklar, welche Variable die Ursache der 
anderen und somit als nachfolgende Variable zu betrachten ist (vgl. 
Bollen (1987, S. 58); Fox (1985, S. 85-87)). 


Zur quantitativen Bestimmung hat Bollen (1987, S. 55-56) ein einfaches 
Verfahren entwickelt, das die spezifischen indirekten Effekte aus den 
jeweiligen Effektmatrizen der Gesamt- und indirekten Effekte Then dE 
bzw. Taste ableitet. Bei existierenden indirekten Effekten LÉI? e(B*) < 1, 


sind die jeweiligen spezifischen indirekten Effekte (51) definiert und aus 
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= ж ж-1 
(6.2.1.1) Sle ecg) = Теле - 8* -[0-8,,7 - 1- Bue? 


1 = 
GB")? = Br = le, et 


bzw. 


a _ re _ С Фу-1 * _ ж 
(6.2.1.2) Sl aeger) = Теве - Г" - (ЕВ ТД - Frey” | 


*\-1r% ж ж-1 ж ж 
a-8*)^r* - r* - [0-8 оу) - Tao ] 


berechenbar, wenn die Stabilitätsbedingung C € 1 erfüllt ist (vgl. 
Sobel (1986, S. 182)).5* Die Matrizen B(,,* bzw. T(,," erhält man durch 
Nullsetzen der g*- bzw. Y* -Koeffizeinten іп den B*- bzw. [*-Matrizen, 
gemáB den jeweiligen Definitionen der SI-Effekte. 


Auf die Modellstruktur M, übertragen gilt beispielsweise für den 
SI-Effekt £,'* 1," über ge" (vgl. Abbildung 1) nach Fox (1985), daB sich 
B" und Lui als 


0 О Ba H Bio" Dua 
(6.2.1.3) B.) = | Bad 0 0 aus B" = | Bad 0 0 қ 
Bay" 0 0 Bay" Bao” 0 


64 Die Erfüllung der Bedingung ist notwendig, damit inferenzstatistische 
Aussagen basierend auf den Standardfehlern getroffen werden können 


(vgl. Sobel (1986, S. 168-169)). 
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ж ж 
0 0 Yat Y12 
* _ * * * _ * * 
(6.2.1.4) lta) = Ү 21 Y22 aus Г = Yau Yee , 
* * ж * 
Y 314 Үзә Yat Y32 


mit ү" = Yy2" = 0, 


ergeben. 


Nach Einsetzen von Bia) P in (6.2.1.2) kann der spezifische 
indirekte Effekt der exogenen latenten Variablen Ea" über ia ermittelt 
werden. Entsprechend kann für die Sl-Effekte nach Greene (1977) und 
Alwin/Hauser (1975) vorgegangen werden. 


Das Verfahren von Bollen besitzt zudem деп Vortəil, daB weitere 
allgemeine spezifische Effekte, die іп der klassischen Effektzerlegung nicht 
enthalten sind, quantitativ bestimmt werden können (vgl. Bollen (1987, 
S. 59)). 


6.2.2 Nichtkausale Effekte 


Ausgehend von der klassischen Effektzerlegung in direkte und indirekte 
Effekte der einzelnen Variablen hat Freeman (1982) für allgemeine 
LISREL-Modelle einen Zerlegungsalgorithmus entwickelt, der auch die 
Bestimmung nichtkausaler Effekte in Form von Scheinabhüngigkeiten der 
endogenen latenten und beobachtbaren Variablen und der 
nichtberücksichtigten — Kovariation der еходепеп  latenten Variablen 
ermöglicht. 


Nichtkausale Effekte beschreiben den Anteil des bivariaten 
Regressionskoeffizienten®® zwischen zwei interessierenden Variablen, der 
nicht durch eine strukturell bedingte Abhängigkeit von einer anderen 
Variablen erklärt werden kann. Der bivariate Regressionskoeffizient ist 


65 vgl. auch Fox (1980, S. 8-9). 
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somit die Summe дег direkten und indirekten sowie der Schein- und 
nichtanalysierten Kovarianzeffekte, wobei in der Regel nicht zwischen 
Schein- und nichtanalysierten Kovarianzeffekten differenziert werden kann, 
was vor allem fiir die Beziehung zwischen den endogenen latenten Variablen 
gilt (vgl. Freeman (1982, S. 49-52)). 


Allgemein werden die nichtkausalen Effekte der latenten Variablen 


N =£ und Nafn" über 


(6.2.2.1) Narg? = Men = Targ” 


(6.2.2.2) Ne us = Matn” = Tasen 


bestimmt, mit Meee WT bzw. Tage Т леде als Matrizen der bivariaten 


Regressionskoeffizienten und der Gesamteffekte zwischen n^ p" und n*, uf 
(vgl. Fox (1980, S. 12); Freeman (1982, 5. 48)). 


Іт Наһтеп des LISREL-Modells werden М, т” ипа Moen aus den 
entsprechenden Varianz~Kovarianz-Matrizen zwischen den latenten 
endogenen und/oder exogenen Variablen bestimmt (vgl. (2.1.1.8)). 

Für M eg» bzw. M, e,» (vgl. Freeman (1982, S. 88-90)) gilt 

_ ж 
(6.2.2.3) М,..-0,../0(2%), 
mit 


(6.2.2.3b) Ü 2-2 T,» =$" 


(1-B*) "'r*o*, 


bzw. 
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(6.2.2.4а) Mm = Dann /D(Q one), 


ті 


(6.2.2.4b) O + < = (I-B*) (r*&*r*' + g*)(I-B*)' UU 


wobei D(®*) und DIN, e e) Diagonalmatrizen der Varianzen der exogenen 
und endogenen latenten Variablen E*, n* darstellen. Setzt man Meee 
М пе in die Gleichungen (6.2.2.1) und (6.2.2.2) ein, so erhält man als 
nichtkausale Effekte zwischen den latenten Variablen 


(6.2.2.1a) Note = М UE = Tare” 


жу 1 
О s s D( $ ) E Т sg 


a-B*)"'r*e*p(o*)"! - (1-8*)"'r* 


(1-B*)""r*(e*p(o*)'! - I) 


T = (e*0(0*)' = I), 


(6.2.2.2a) Ne an = М, е, = Теп" 


-1 _ 
Das wel Das wel Tasen 


(1-B*)"(r*o*r*: + v*)u-B*)7! - (1-857! + 1 


а-в”) ![(r*e*r* + v*)0-87* - i] +1. 
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Allerdings ist die Berechnung nichtkausaler Effekte zwischen endogenen 
latenten Variablen n* im Rahmen von nichtrekursiven Modellstrukturen 
aufgrund der simultanen Abhängigkeit der n"'s und der damit verbundenen 
multiplikativen indirekten Schleifeneffekte mit dem vorgestellten Verfahren 
nicht möglich. Freeman (1982, 5. 60-67) weist nach, daB in nichtrekursiven 
Modellen die sukzessive Zerlegung der bivariaten Regressionskoeffizienten 
in М PEEL wegen der bestehenden Simultanität nicht zulässig ist. Bivariate 
Regressionskoeffizienten sind stets nur in einer Kausalrichtung interpretier- 
und zerlegbar. 


Abschließend sei angemerkt, daß ebenfalls zusätzliche nichtkausale 
Effekte Nenn Nepgen Nurga der latenten Variablen auf die endogenen 
Indikatoren sowie Niece N ege Nye. Ny #50 der Residualterme er ef und 
ST auf die endogenen latenten und beobachtbaren Variablen für rekursive 
und nichtrekursive Modeilstrukturen aus den Gleichungen (6.2.21) - 


(6.2.2.4) abgeleitet werden können. 
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Anhang A6: Effektzerlegung in allgemeinen rekursiven und 
nichtrekursiven LISREL-Modellen: af = В+ + r*e* + c* 


Klassische Effektzerlegung 


Direkte Effekte: 


Е*—эу* Dyege = 0, 

ern" Dees = Г“, 
E*—x* Оре = Ayes 
n*—n* D,» = B", 
n*—y"* D st = Aye 


* * Е жору 1р 

Е —y Less = Ay (1-8 ) D 
DTN Lege = (1-B*) 'T* - г", 
ж ж z *(a gf! _ * 
n y Lean x Ay (1 H ) Ay ` 
n*—n* Lene = (0-8*)7! - í - В“. 
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Gesamteffekt: 
g*—y* Tege = ыы ы 
Eer—x* Tyee = A 
Eon“ T ege = (1-8*) 1“, 
n*—>n* Tene = 0-8*) - 1, 
n*—y* Тепе = A,*(I-B*)*. 
Spezifische indirekte Effekte: 
gp Slt леа) 2 Laos 7 в” 
= - [1-8 N" - 1 - 8,,*]. 
pur 5, ра) = Tee = Г 


жу – 1 ж ж 
= AE egy”) Ты" = Deen ]. 


Nichtkausale Effekte: 


j* —1* М еле = (1-B*)"*cr*o*r* + y*) 
= ж P * EA PN 
= .(1-В”) Tasen: 
ж ж E ж *i-1 
g*—n N eg = Toe ( 0" D(0*)! - I). 
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tl. Anwendung 


7. Ein mikroempirisches Modell des Preis-, Produktions- und 
Lageranpassungsverhaltens von deutschen und französischen 
Unternehmen des Verarbeitenden Gewerbes 


7.1 Preis- und Produktionsplanung mit Lagerhaltung: ein Überblick 


Die Preis- und Produktionsplanung der Unternehmen hängt wesentlich von 
den Erwartungen über die künftige Entwicklung der binnen- und 
außenwirtschaftlichen Nachfrage, der Preise und der Kostenfaktoren ab. Je 
nach Art der Nachfrageänderung, permanent, bzw. transitorisch, wird ein 
Unternehmen kurz- bzw. langfristig unterschiedlich mit Preis- und 
Produktionsänderungen reagieren. 


Unternehmen ohne Lagerhaltung, die kurzfristig mit großen 
Mengenanpassungen reagieren, werden kurzfristig geringe Preisänderungen 
vornehmen, während Unternehmen mit kurzfristig geringen 
Mengenanpassungen gezwungen sind große Preisänderungen durchzuführen. 
Dabei wird das Ausmaß der Preis- und Produktionsänderungen von der 
Produktionskostenstruktur bestimmt. Unternehmen mit stark (mäßig) 
wachsenden Grenzkosten werden mit großen (kleinen) Preis- und geringen 
(großen) Produktionsänderungen reagieren. Besteht dagegen die Möglichkeit 
Lagerbestände zu halten, so können diese als weitere 
Anpassungsinstrumente bei auftretenden Nachfrageschwankungen eingesetzt 
werden. 


Das Hauptmotiv für die Haltung von Lagerbeständen an Endprodukten 
liegt den Aussagen von linear-quadratischen Lagerhaltungsanpassungs- 
modellen mit rationalen Erwartungen zufolge (vgl. Holt et al. (1960); Blinder/ 
Fisher (1981) sowie Blinder (1982); Kollintzas (1989)) in der Möglichkeit der 
Produktionsglättung bei gleichzeitiger Dämpfung der Preisschwankung. 
Ausgehend von einer konvexen Kostenstruktur der Produktion und der 
Lagerhaltung besteht für ein profitmaximierendes Unternehmen der Anreiz 
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bei einer systematisch bzw. stochastisch schwankenden Nachfrage 
Lagerbestände als Puffer einzusetzen, da nur eine partielle Anpassung der 
Produktionsrate kurzfristig möglich ist. 


Bei Gültigkeit der Hypothese der Produktionsglättung lassen sich die 
theoretischen Modellaussagen wie folgt zusammenfassen (vgl. Blinder 
(1986a)): 


i) Die Variabilität der Produktion ist deutlich kleiner als die des Absatzes. 


ii) Die Kovarianz zwischen der Veränderung дег Lagerbestände und des 
Absatzes ist negativ. 


iii) Bestehende Lagerbestandsungleichgewichte werden relativ schnell an den 
gewünschten Lagerbestand angepaßt. 


Allerdings stehen den theoretischen Modellaussagen widersprechende 
empirische Ergebnisse auf der Mikro- und Makroebene gegenüber, die auf 
Mängel des mikrofundierten Ansatzes von Blinder aufmerksam machen. Zum 
einen ist die Variabilität der Produktion gegenüber dem Absatz größer (vgl. 
Blinder (1986a, S. 435); West (1986, S. 398)), und zum anderen nehmen 
die Lagerbestände an Endprodukten bei steigendem (fallendem) Absatz zu 
(ab) (vgl. Blinder (1986а, S. 432); Carlson/Dunkelberg (1989, S. 321); West 
(1988, S. 7)), was darauf schließen läßt, daB weniger die Produktion als 
vielmehr der Absatz der Produkte geglättet wird. Zudem zeigt sich das 
Phänomen unplausibel niedriger Anpassungsgeschwindigkeiten der 
tatsächlichen an die optimalen Lagerbestünde (vgl. Blinder (1986b); Irvine 
(1989); Wilkinson (1989); Reagan/Sheehan (1985); Seitz (1988)). 


Der Widerspruch mit den empirischen Fakten macht deutlich, daB neben 
dem Motiv der Produktionsglüttung anderen Faktoren eine gewichtige Rolle 
in der Erklärung der tatsächlichen Lagerbestandsveründerungen und ihren 
Wirkungen zukommt. 


So stellen Kostenschocks (vgl. Blinder (1986a); Eichenbaum (1984); 
Miron/Zeldes (1988))66 einen wesentlichen Bestimmungsfaktor іп der 


66 Miron/Zeldes (1988) weisen vor allem auch darauf hin, daB die 
Unternehmen bei saisonalen Nachfrageschwankungen Lager- und 
Auftragabestände ап Endprodukten nicht zur Glättung der Produktion 


einsetzen. 
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Preis- und Produktionsplanung der Unternehmen dar. Allerdings macht 
Blinder (1986а, S. 445) darauf aufmerksam, daß die größere Variabilität der 
Produktion im Vergleich zum Absatz stets durch Einführung 
unbeobachtbarer Kostenschocks mit beliebig großer Varianz erklärt werden 
kann. Generall führen erwartete und nichterwartete Kostenschocks bei 
Unternehmen mit konvexer Produktions- und Lagerhaltungskostenstruktur 
(vgl. Glick/Wihlborg (1985); Carlson (1986); König/Nerlove (1986); Seitz 
(1989)) zu stärkeren Produktions- und Preisveränderungen, wobei die 
Produktionsreaktion überwiegt. In diesem Zusammenhang weist Kahn (1987) 
auf die Möglichkeit des "production counter-smoothing" hin®”, also der 
Überreaktion der Produktion auf auftretende Kostenschocks. 
Kostensteigerungen führen nicht nur direkt sondern auch indirekt über 
steigende Produktpreise zu einer Einschränkung der Produktion und 
verstärktem Lagerabbau. Abel (1985) und Kahn (1987) betonen ebenfalls, 
daß in der Vernachlässigung der Nichtnegativitätsrestriktion der 
Lagerbestände®®, was dem Motiv der Vermeidung eines vollständigen 
Lagerabbaus entspricht, die Ursache für den Widerspruch zwischen Theorie 
und Empirie zu suchen ist. Im Unterschied zu Kahn kommt Abel zu dem 
Ergebnis, daß die Unternehmen auch bei  nichkonvexer, linearer 
Kostenstruktur und additiven Nachfrageschocks eine Politik der 


67 Streng genommen enthält Kahn's Analyse der Produktionsanpassung bei 
Lager- und Auftragsbestandshaltung im Monopolfall unter 
BerUcksichtigung der Nichtnegativitäterestriktion und linearer 
Produktionskostenstruktur keine Kosten- bzw. Produktivitätsschacka. 
Allein die Möglichkeit, einen Teil der Überschußnachfrage ais 
Auftragsbestand zu halten und der autoregressive Prozeß der Nachfrage 
(vgl. Blinder (1982, S. 336)) haben eine größere Variabilität der 
Produktion zur Folge, die durch Kostenachocka noch zusätzlich verstärkt 


wird (vgl. Kahn (1987, S. 677-678)). 


68 vgl. auch Schutte (1983), der aufzeigt, daß die optimale Lösung des 
Blinder-Modells einen negativen Lagerbestand impliziert. Somit werden 
nicht Lager- sondern Auftragsbestände als Instrumente der 
Produktionsglättung behandelt. Das bedeutet, daß die Kosten der Haltung 
von einer Einheit an Lager- bzw. Auftragsbestand als gleich angenommen 


werden. 
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Produktionsglättung verfolgen, solange eine gewisse zeitliche Verzögerung 
in der Produktionsanpassung besteht (Abel (1985, S. 289-291)). 


West (1989) greift auf das von Belsley (1969) und Holt (1960) 
eingeführte Konzept der Nettolagerbestände (net-inventories) zurück, die 
sich als Differenz der physischen Lagerbestände und der Auftragsbestände 
ergeben und zeigt auf Industrieebene, daB bei impliziter symmetrischer 
Behandlung der Auftragsbestände als negative Lagerbestünde (vgl. auch 
Kànig/Nerlove (1986)) "net-inventories" sowohl bei Nachfrage- wie 
Kostenschocks zu einer Produktionsglättung führen. Dabei wird unterstellt, 


daB Lager- und Auftragsbestände die gleichen Kosten уегигзасһеп.69 


Große Aufmerksamheit haben die Ergebnisse zahlreicher empirischer 
Studien hervorgerufen, die meist auf Branchenebene unpiausibel niedrige 
Anpassungsgeschwindigkeiten der tatsächlichen an die gewünschten 
Lagerbestände bei auftretenden Bestandsungleichgewichten feststellten (vgl. 
Blinder (1986a, 1986b); Carlson/Wehrs (1974); Feldstein/Auerbach (1976)) 
und somit den theoretischen Folgerungen einer raschen Anpassung 
widersprachen. 


Während Christiano/Eichenbaum (1989) die zeitliche Aggregation der 
zur Verfügung stehenden Zeitreihendaten für die langsame Anpassung der 
Lagerbestände verantwortlich machen’, sind nach Seitz (1988, 1989) 
niedrige Anpassungsgeschwindigkeiten das Ergebnis eines Aggregationsbias, 


wenn beim Übergang von der Mikro- zur Makroebene’! die Anzahl der 


69 Vgl. Zabel (1986) für die explizite Berücksichtigung von asymmetrischen 
Kosten der Lager- und Auftragsbestandshaltung im Rahmen eines 


linear-quadratischen Lagerhaltungemodelis. 


70 Die Anpassungsgeschwindigkeit ist demzufolge eine monoton fallende 
Funktion des Grades der zeitlichen Aggregation der Daten. Je größer die 
Zeitabstände (monatlich, vierteljährlich, jährlich) umso stärker ist die 
Verzerrung der Anpassungsgeschwindigkeit zum Abbau dee 
Lagerbestandsungleichgewichtes nach unten (vgl. Christiane/Eichenbaum 


(1989, S. 91-100)). 


71 vgl. auch Carlson/Dunkelberg (1988, S. 86-87; 1989, S. 320)), die auf 
Unternehmensebene für Lagerbestände an Endprodukten das Ergebnis 


hoher Anpassungsgeschwindigkeiten bestätigen. 
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betrachteten Unternehmen sukzessive erhöht wird. Ursächlich dafür ist die 
positive Korrelation zwischen dem gewünschten und tatsächlichen 
Lagerbestand, die in den jeweiligen Mikro- und Makroschätzern des 
Anpassungskoeffizienten den negativen Bias bewirken (vgl. Seitz (1989, 
S. 158-168)). 


Neben den genannten Aggregationseffekten scheint auf der Makroebene 
die Vernachlässigung der Heterogenität der Lagerbestände ein wesentlicher 
Bestimmungsfaktor für zu niedrige Anpassungsgeschwindigkeiten zu sein 
(vgl. Nguyen/Andrews (1983, 1989)). Die simultane Behandlung der 
Rohmaterialien, Vor- und Zwischenprodukte, neben den Endprodukten die 
wichtigsten Elemente der aggregierten Lagerbestandsvariablen, widerlegt im 
Rahmen eines allgemeinen Anpassungsmodells des gewünschten 
Lagerbestandes die Aussagen von Feldstein und Auerbach (vgl. 
Feldstein/Auerbach (1976, S. 369-374)) einer sofortigen Anpassung der 
Lagerbestände an das gewünschte optimale Niveau. Vielmehr erfolgt nur 
eine partielle Anpassung mit je nach Industriebereich und 
Lagerbestandskomponente stark variierenden Anpassungskoeffizienten” 2 
zwischen 0 und 1 (vgl. Nguyen/Andrews (1989, S. 177-182)). 


Abschließend sei auf neuere Arbeiten im Bereich der Lagerhaltungs- und 
Produktionsplanungsmodelle hingewiesen, die versuchen Interaktions- und 
Substitutionseffekte zwischen Produktions-, Lager und/oder 
Auftragsbestands- und der Bescháüftigungsentwicklung"? der Unternehmen 
durch Einbeziehung der impliziten Kontrakttheorie (vgl. Haltiwanger/Maccini 
(1988)) bei stochastisch variierender Nachfrage zu überprüfen sowie der 
Frage nachgehen, welche Rolle den  disaggregierten Elementen des 
Lagerbestandes als Produktionsfaktoren neben den traditionellen Faktoren 
Arbeit und Kapital zukommt (vgl. Ramey (1989)). 


72 Hohe Anpassungsgeschwindigkelten wurden auch bei niedrigen 
Autokorrelationskoeffizienten des  autoregressiven Prozesses іп den 
Störtermen der Gleichungen ermittelt. Vgl. auch die Diskussion in Blinder 
(1986b, S. 356-357) Uber die Existenz von zwel lokalen Minima mit hoher 
bzw. niedriger Autokorrelation der Residuen und korrespondierenden 


schnellen bzw. langsamen Anpassungen der Lagerbestandsvariablen. 


73 vgl. auch Rossana (1984, 1985, 1987) 
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Gemeinsames Kennzeichen der meisten in diesem Überblick 
dargestellten Arbeiten ist neben der Verwendung des Konzeptes der 
rationalen Erwartungen, daß lediglich nur Einzelhypothesen des 
intertemporalen Entscheidungsbildungsmodells zur Preis- und 
Produktionsplanung ökonometrisch getestet wurden. 


Im folgenden soll der  intertemporale OptimierungsprozeB des 
Unternehmens im Rahmen eines nichtrekursiven latenten 
Kovarianzstrukturmodells empirisch überprüft werden, das den 


interdependent getroffenen Entscheidungen über die Preissetzung und 
Produktionshéhe sowie der  Lagerbestandsanpassung bei gegebenen 
Erwartungen über die Nachfrage und Kostenentwicklung gerecht werden 
soll. Die theoretische Grundlage bildet ein in Anlehnung an Blinder (1982, 
1986a), Сагізоп (1986) und König/Nerlove (1986) formuliertes Modell, das 
abweichend von den bisherigen Modellspezifikationen die Annahme der 
Revision der unter Unsicherheit getroffenen Preis- und 
Mengenentscheidungen durch Einsatz zusätzlicher Kosten nach der 
Realisation der tatsächlichen Werte der Nachfrage- und Kostenvariablen 
enthält (vgl. Seitz (1989)). Zudem ermöglicht die Verwendung von 
sogenannten Realisationsfunktionen, die unternehmerischen Entscheidungen 
gemäB dem zur Verfügung stehenden Datenmaterial in Form von 
Erwartungs- und Prognosefehlern darzustellen (vgl. Seitz (1989, 
5. 94-96)), wodurch die Lösung eines Differenzensystems zweiter Ordnung 
(vgl. Blinder (1982)) oder eines Systems stochastischer Eulergleichungen 
(vgl. Miron/Zeides (1988); Ivaldi (1988)) vermieden werden kann. 
Entsprechend dem Erwartungscharakter der verwendeten IFO- und INSEE- 
Datensätze wird anschließend ein latentes Strukturmodell für die deutschen 
und französischen Unternehmen des Verarbeitenden Gewerbes vorgestellt, 
das die nicht direkt beobachtbaren unternehmerischen Erwartungsgrößen als 
wichtige Einflußfaktoren identifiziert und deren Effekt auf andere 
Entscheidungsvariablen direkt und indirekt quantifiziert, wobei der 
wesentliche Vorteil des empirischen Schätzansatzes in der expliziten 
Modellierung der Erwartungs- und Prognosefehler sowohl auf der MeB- als 
auch Strukturebene liegt. 
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7.2 Das Modell eines monopolistischen Unternehmens mit 
Lagerhaltung 


Bevor auf das theoretische Modell im einzelnen näher eingegangen wird, 
sollen die wichtigsten Kennzeichen des Modells und ihre Interpretation 
dargestellt werden. Jedes Unternehmen steht vor der Lösung eines 
stochastischen Optimierungsproblems mit dem Ziel, die künftig erwarteten, 
auf den gegenwärtigen Zeitpunkt abdiskontierten, Kosten zu minimieren. Als 
Kontrollvariable stehen das Preisniveau und die Höhe der Produktion zur 
Verfügung. Unsicherheit besteht für die Unternehmen in den als exogen 
angenommenen Größen Nachfrageerwartung und Kostenentwicklung, für die 
jeweils ein stochastischer Prozeß unterstellt wird (vgl. Blinder (1986a, 
S. 441-444)). Zu Beginn der Periode werden die stochastischen Elemente 
der Nachfrage- und Kostenentwicklung als bekannt und gegeben 
vorausgesetzt (vgl. Seitz (1989, S. 59-62, 89); Kénig/Nerlove (1986, 
5. 180-183)). Erwartungen werden für die laufende und die zukünftigen 
Perioden gebildet. Lager- und Auftragsbestände, die üblicherweise bei 
Mehrprodukt-Unternehmen existieren, dienen dazu die über die Zeit 
getroffenen Preis- und Produktionsentscheidungen in ihren Wirkungen zu 
glätten, was darauf zurückzuführen ist, daß die Produktion in Abhängigkeit 
von der Kostenstruktur kurzfristig nicht verändert werden kann bzw. in der 
laufenden Periode nicht sofort verfügbar ist. Somit ist nur eine partielle 
Anpassung der Lagerbestandsvariablen und der Produktion an die geplanten 
bzw. erwarteten Größen möglich. Die  Lagerbestandsünderung der 
tatsächlichen an das gewünschte optimale Niveau kann während des 
Anpassungsprozesses nur über Produktions- und Preisänderungen erreicht 


werden. 


Die Darstellung des Modells erfolgt in Anlehnung an Seitz (1989, 
S. 90-100) und König/Seitz (1989), das die Nichtnegativitätsrestriktion des 
Lagerbestandes unberücksichtigt läßt. 


Das Modell ist in parametrischer Form durch die nachfolgenden 
Gleichungen beschrieben, wobei auf die Einführung eines Unternehmensindex 
verzichtet wird. 


Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4 
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM 
via free access 


(7.2.1) Nachfragefunktion X, = 2d(D, = P.), 

(7.2.2) ^ Produktionskosten С(Ү,) = CY, + c/2Y2 + ү/2(ү, - Y, )? 
c, Y > O, 

(7.2.3) Lagerhaltungskosten B(H,) = Ba + b,H, + b;/2(H, - H,*)?, 
bi, bs > 0, 


(7.2.4) Lagerbestandsánderung Н, = Н 
+ Y, = 2dD, + 2dP,, 


mit X,, Ры, 
tatsächlichem bzw. gewünschtem Lagerbestand’* am Ende der Periode t. 
D, с, 
Kostenschocks, während y/2(Y, - Y н die Produktionsanpassungskosten 


Y, und H, bzw. н,“ als Absatzmenge, Produktpreis, Output und 
bezeichnen die  exogenen stochastischen Nachfrage- und 


wiedergibt.”5 


Die Lagerhaltungs- und Produktionskosten werden als quadratische 
Funktionen spezifiziert, wobei die Konvexität der Produktionskosten das 
Motiv der Produktionsglättung bei variierender Nachfrage impliziert. Die 
Lagerhaltungskostenfunktion B(H,) kann dabei aus zwei Komponenten 


74 Carlson (1986, S. 264) interpretiert н," als den kostenoptimalsten 


Lagerbestand. 


75 Die Kosten der Preisanpassung nach dem beobachteten Nachfrage- 
und/oder Kostenschock, die durch C,(P,. Р, 1/60 ш SLP, - Plage” 
gegeben sind, mit УГ als Ше in der Periode 1-1 geplanten Preise, 
werden hier vernachlässigt (vgl. hierzu Seitz (1989, S. 91)). 

Vgl. auch Low et al. (1990) für die Berücksichtigung von 


Produktionsanpassungskosten. 
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bestehend wie folgt interpretiert werden (vgl. Glick/Wihlborg (1985, S. 568; 
Carlson (1986, 5. 265-266)): 


i) Lagerkosten, die mit steigenden Lagerbeständen zunehmen und 


ii) Erwartete Kosten aufgrund von Preisabschlägen wegen nichterfüllter 
Aufträge bzw. zunehmender Auftragsbestände. 


Das Optimierungsproblem des Unternehmens entspricht der Maximierung 
der auf den Gegenwartswert abdiskontierten (0 < р < 1) zukünftigen 
Gewinne 


(7.2.5) Маха, 


Er 2 RP = C(Y,,,) - BIOL 


“ІН aca T Yesi t х,.)] 


durch geeignete Маһ! des Ргеіѕеѕ und des Produktionsniveaus, woraus sich 
für die Periode t und die Pläne іп der Periode t+1 


да 
% ^„ 
(7.2.5а) E = -С,- CY, YN ua + АРЕ. 0, 
% 
да, " 
(7.2.5а) — — — --С,,,,|- сҮ,,,,, + ТҰ, + ҮРҮ, tA vo 70, 
t/t+1 


(7.2.5) — = D, - 2Р, + à, = 0, 
d 
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oG, 
(7.2.55) —— = Dijes ` 2Р,,,,, + 44790 
OP 7.24 
ав, 
(7.2.5с) = -b, - bgH, + bal, - X, + Pàg = O, 
ән, 
26, a 
(7.2.56) —— = cb, - ЫҢ, est + baH Aa "Auen t 0g = 0. 
9H, seat 
0G, 
(7.2.5d) = H, - Н, + 240, - Y, - 24Р, = 0, 
д^, 
ðG, 
(7.2.54) —— = Ha peng 7 Н, + 2dD, ,,.4 - Ү,,,,, - 24Р,,,,, = 0, 
Ode cken 


als Bedingungen erster Ordnung (vgl. König/Seitz (1989, S. 423)) ergeben. 
Dabei wird unterstelit, daB die Unternehmen lediglich Erwartungen, D 
und C,, 


vu bezüglich der zukünftigen Nachfrage- und K ict ита 
bilden und zu Beginn der Periode t die Lage der Nachfrage- und 
Kostenfunktion bekannt ist. Der Lagrange-Multiplikator X,,, stellt деп 
erwarteten Schattenpreis einer zusätzlichen Einheit an Lagerbestand dar. 
Die wesentliche Aussage der Gleichungen (7.2.5а) - (7.2.54) ist, daB für 
Unternehmen, die Lagerbestände an Endprodukten zu endlichen Kosten 
halten können, die Grenzkosten der Produktion einer zusätzlichen 
Produkteinheit heute zusammen mit den Lagerhaltungskosten bis zur 
nächsten Periode gleich den erwarteten Grenzkosten der Produktion der 
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Produkteinheit іп der nächsten Periode sein müssen. Lagerbestände werden 
dann aufgebaut, wenn der Wert einer Lagerbestandseinheit morgen größer 
als in der laufenden Periode ist, es also heute kostengünstiger ist auf Lager 
zu produzieren und die Lagerbestände bis zur nächsten Periode zu halten 
(vgl. Seitz (1989, S. 96); Miron/Zeldes (1988, S. 801-802)). 


Zur Darstellung des Gleichungssystems in Form der 
Realisationsfunktionen, die die Erwartungsfehler und Plankorrekturen der 
endogenen Variablen enthalten, werden entsprechend der Vorgehensweise in 
Seitz (1989) die Gleichungen (7.2.5a') - (7.2.54) um eine Periode verzögert 
und dann von den Gleichungen (7.2.5a) - (7.2.5d) subtrahiert, woraus 


(7.2.00 — -@C, - ЕФҮ, + ypdYırı + OA, = 0, 


(7.2.7) ФО, - 2ФР, + A, = 0, 


(7.2.8) -b DH, + b99H,* - ФА, + рФ3,,, = O, 


(7.2.9) ФН, - ÖY, + 2d@D, - 24ФР, = 0 


folgt. 


Ф0,, ФС, drücken die Nachfrage- und Kostenschocks aus, also die 
Abweichung zwischen деп tatsächlichen und den in der Vorperiode 
erwarteten Werten der Nachfrage- und Kostenentwicklung. Entsprechendes 
gilt für $Y., ФР,, ФН,, Diy die die Abweichungen der endogenen Variablen 
von ihren erwarteten Größen wiedergeben. 


Nach Eliminierung der Preisvariablen ФР, und unter Verwendung des 
"forward-shift" Operators В(ВФҮ, = DY,,.. в2Фү, = ФҮ, 
sich фе Lösungen des Gleichungssysstems (7.2.6) - (7.2.9) der 


, usw.) lassen 


Reaktionsgleichungen der endogenen Variablen ФН,, ФА, und OY, als 
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ФН, -(4ё+1-дүрВ) &-р(ү+&)В+р2үв2 - (1-08) 
(7.2.10) $2, E -(€-ypB) "(bag -b ypB) b. 
Фү, -1 -b, b,-A/C-ypB 
-b90H,* 0 0 
* 0 -dóD, 0 А 
0 0 ФС 


mit Determinante 


(7.2.11) АІ = (1-оВ)(©-үрВ) + ba(1*d(&- үрВ)) 


€ + bg + 6,64 - o(y+é + b,dy)B + yo?B? 


- 2 
=a, - a,B + a,B*, 


darstellen. 


Solange keine Nachfrage- und Kostenschocks in der laufenden Periode 
eintreten, bilden die endogenen Variablen des Systems (7.2.10) die in der 
Vorperiode geplanten Größen ab. Veränderungen in den exogenen Variablen, 
die zu Plankorrekturen in H, Yo P. ^. führen, Кӛппеп jetzt durch 
Einführung eines adaptiven Erwartungsbildungsmodells für transitorische 
(Ag = 0) und permanente (X, = 1) Nachfrageschocks, 


(7.2.12а) ©D,,, = Aaf, 


бех Т 
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bzw. 
(7.2.12b) ®D,,, = Aal $D, 


und transitorische (A, = O) und permanente (X, = 1) Kostenschocks, 


c c 


(7.2.13a) ФС,,, = 2,%С,, 
0 < à. š 1, 
bzw. 


(7.2.13b) ФС,,, = A,'@C,, 


in die Analyse des Anpassungsverhaltens der Unternehmen miteinbezogen 
werden (vgl. Seitz (1989, 5, 97-98); König/Seitz (1989, S. 425-426)). Im 
einzelnen ergeben sich aus den Modellgleichungen (7.2.7) — (7.2.10) die 
entsprechenden Gleichungen der ungeplanten Preis-, Lagerbestands- und 
Schattenpreis- sowie der ungeplanten Produktionsanpassung als 


b5(& -YoB) OH," 
(7.2.14) ФР 


: Zei - w;'B + а, 82) 


= + Leslie Aa + аҙ2,2) + (8% - yorg))OD, 
Sei - ag Ay + ws Aa 2) 
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= + 


24,01 - aa Aet Wi AL) 


b,(1 + dé - dypB) OH,” (6 - p(v*€)A, + тр2^ ,2)0D 


(7.2.5) ФН, = - 
oul - a,'B + о, В2) «|(1- m ky + ty X 42) 
_ (1 - рл) ФС, 
ali - а А + 42.2) 
b (č - ypB)OH,* b,d(E - ypA,)®D 
2 2 
(7.2.18) ФА, lt «— t 
ali - с.В + «,'B2) & (1-45 Ag geha 
ь%с, 
z q ——FO T r m 
a1 - ag‘, + Aa An?) 
und 


ь,Фн,” ь,4Ф0 
2 
(7.247) Ф,--------.----Е- o 
TA - ENER «2 82) а,(1 - Ag‘, + aa Ag?) 


=. — қР; жокта ФС 


~ š š t? 
(€ - yor.) all - a, X, + as 2.2) 
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mit ao = 15/04 und a,' = € 4/04. 


Je nachdem ob die Nachfrage- bzw. Kostenschocks kurzfristiger bzw. 
langfristiger Natur sind, nehmen die Parameter Age ^c und der Operator B 
die Werte O bzw. 1 an. So führt ein positiver Nachfrageschock, der als 
kurzfristig erwartet wird, zu steigenden Preisen und einer Zunahme des 
Schattenpreises der Lagerhaltung, wogegen die Lagerbestánde zur partiellen 
Befriedigung der zusätzlichen Nachfrage bei wachsender Produktion 
vermindert werden. Generell führen langfristige im Vergleich zu 
kurzfristigen Nachfrage- bzw. Kostenschocks zu stärkeren Produktions- 
und Preiseffekten, wobei die Wirkung der Nachfrageschocks auf die 
Preisveränderung von der Steigung der Nachfragekurve abhängig ist (vgl. 
König/Nerlove (1986, 5. 186-188)). Entsprechendes gilt für eintretende 
positive Kostenschocks. Allerdings fallen die Preisreaktionen und der damit 
einhergehende Absatzrückgang geringer aus als die 
Produktionseinschränkung aufgrund der gestiegenen Kosten (vgl. Seitz 
(1989, 5. 106-107); Glick/Wihlborg (1985, 5. 571)). 


Auf фе eingehende Darstellung der zu Beginn eingeführten 
"production-smoothing"- und "counter-smoothing"-Effekte durch einen 
Vergleich der Verhaltensweisen eines  Monopolisten mit und ohne 
Lagerhaltung wird hier verzichtet. Es sei jedoch angemerkt, daB im 
allgemeinen transitorische bzw. permanente Kosten- und Nachfrageschocks 
beim Monopolisten ohne Lagerhaltung zu stärkeren Preis- und 
Produktionsreaktionen führen, wobei es zu einer Preis- und 
Produktionsgláttung іт  Lagerhaltungsmodell kommt (vgl. Seitz (1989, 
5. 109-110); König/Seitz (1989, 5. 426-427)). 
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7.3 Das Datenmaterial 


Bevor in den nächsten Abschnitten die ökonometrischen Ansätze für ein 
statisches und dynamisches Modell des Unternehmensverhaltens und die 
daraus resultierenden empirischen Ergebnisse vorgestellt und interpretiert 
werden, sollen die den dkonometrischen Schätzungen zugrundeliegenden 
unternehmensspezifischen Mikrodaten für die Bundesrepublik und Frankreich 
näher beschrieben werden. Zudem werden Aggregationsprobleme bei der 
Konstruktion der jeweiligen Datensätze behandelt, die vor allem für den sich 
ergebenden Paneldatensatz der deutschen Unternehmen von Bedeutung sind. 


Gemeinsames Kennzeichen der zur Verfügung stehenden 
Konjunkturtestdaten für deutsche und französische Unternehmen des 
Verarbeitenden Gewerbes ist die qualitative Natur der erhobenen Variablen, 
die meist als ordinale, trichotome Variable vorliegen. Die Unternehmen 
geben an, ob sie ein Steigen, Sinken oder Gleichbleiben einer bestimmten 
ökonomischen Größe erwarten, planen oder realisiert haben.” Während das 
IFO-Wirtschaftsforschungsinstitut, München, die deutschen Konjunkturtest- 
daten in einer monatlichen Befragung erhebt, werden die französischen 
Unternehmensdaten vom INSEE (Institut National de la Statistique et des 
Etudes Economiques), Paris, nur vierteljährlich (Januar — März — Juni — 
Oktober) erfaßt. 


Aus dem IFO-Konjunkturtest wurden die Konjunkturtestdaten der Jahre 
1985, 1986 und 1987 zur Konstruktion des Paneldatensatzes für die 
dynamische Modellanalyse herangezogen. Der Datensatz für die 
komparativ-statische Analyse für das Jahr 1986 ergab sich entsprechend 
aus dem Paneldatensatz. 


Aus den Standardfragen des IFO-Konjunkturtests wurden die folgenden 
sieben Variablen verwendet: 


——————— 
76 Vgl. Ronning (1984, 1990) für eine eingehende Behandlung des Problems, 
ob die einzelnen Antwortkategorien geordnet bzw. ungeordnet sind und 
weichen Informationsgehalt die mittlere, "gleichbleibend” Kategorie, die 


stets hohe Zeilhäufigkeiten aufweist, besitzt. 
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Qa: Erwartete Änderung der inländischen 
Produktionstštigkeit — steigend; gleichbleibend; 
abnehmend. 

Р: Erwartete Preisentwicklung der Inlands- 


verkaufspreise — steigend; gleichbleibend; fallend. 


G: Erwartete Entwicklung der Geschäftsiage — 
günstiger; gleichbleibend; ungünstiger. 


Ex,: Erwartete Entwicklung des  Exportgescháfts — 
zunehmend; gleichbleibend; abnehmend; kein Export 
des Produkts. 


S: Veränderung des Auftragsbestandes gegenüber дет 
Vormonat — höher; gleich groß; niedriger. 


La: Beurteilung des Lagerbestandes an unverkauften 
Fertigwaren — zu klein; ausreichend; zu groß; 
Lagerhaltung nicht üblich. 


Sa: Beurteilung des Auftragsbestandes an Fertigwaren — 
verhältnismäßig groß; ausreichend; zu klein. 


Nach Ausschluß aller Unternehmen, die für die Variablen Ex, und La die 
vierte Kategorie "kein Export" bzw. "Lagerhaltung nicht üblich” angaben, 
blieben 1112 Unternehmen übrig, die monatlich für die Jahre 1985-1987 alle 
sieben Standardfragen beantwortet haben. Generell ermöglichen die 
IFO-Konjunkturtestdaten die Zuspielung anderer branchenspezifischer 
Charakteristika entsprechend der Systematik der Wirtschaftszweige 
(SYPRO, zweistellig) des Statistischen Bundesamtes, da die Unternehmen 
industriespezifisch klassifiziert sind. Für die nachfolgenden empirischen 
Schätzungen war es von besonderem Interesse, dem aus dem 
IFO-Konjunkturtest gewonnenen Datensatz fehlende Kostenvariable auf 
Branchenebene zuzuspielen, um so den Einfluß von Kostenünderungen auf die 
Preis- und Produktionsplanung sowie die Lagerbestandsanpassung 
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modellieren zu können. Allerdings ergab sich dabei das Problem der 
Aggregation der kategorialen Monatsdaten auf Jahresdaten (ebenso für den 
INSEE-Datensatz), da die Kostenvariablen lediglich in Jahreswerten zur 
Verfügung standen. 


Zur Aggregation der qualitativen Monatsdaten auf Jahresdaten wurde 
ein einfaches Verfahren gewählt, das zudem die Aufspaltung der jeweiligen 
Variablen in ihre positiven und negativen Komponenten z.B. О +, Q,- usw. 
ermöglichte. Das Verfahren ähnelt dem  Saldenkonzept, indem die 
Differenzen zwischen der positiven und negativen bzw. der "steigend"- und 
"fallend"-Kategorie unter Vernachlässigung der mittleren, "gleichbleibend", 
Kategorie gebildet werden. Unterstellt wird dabei, daß die Antworten in die 
jeweiligen Kategorien fallen, wenn eine zugrundeliegende latente 
unternehmensspezifische Beurteilungsvariable bestimmte Schrankenwerte 
überschreitet (vgl. Ivaldi (1990, S. 88-90); König et al. (1981, Fußnote 1, 
S. 105)). Aus dem Antwortmuster der zwölf möglichen Angaben wurde für 
jede Variable die Differenz zwischen der positiv- und negativ-Kategorie 
gebildet und als positive bzw. negative Komponente in Form einer 
Dummyvariablen kodiert, wenn die Differenz > bzw. < О war. 


Gegen diese Vorgehensweise ist kritisch einzuwenden, daß die 
möglicherweise bestehende Saisonalität”” bzw. die vorhandene stärkere 
Variabilität in den ursprünglichen Variablen unberücksichtigt bleibt bzw. 
vermindert wird. Trotzdem erscheint diese Vorgehensweise der Aggregation 
aufgrund ihrer Einfachheit und der Möglichkeit in positive und negative 
Komponenten zu trennen gerechtfertigt. 


77 vgl. König/Nerlove (1966), die für die Produktionspläne und die erwartete 
Nachfrageentwicklung der deutschen Unternehmen keine 
bemerkenswarten Saisoneffekte feststellten. Lediglich in den 
Preiserwartungen konnte durch die Spektraldichten Saisonalitit in den 
Salden nachgewiesen werden. 

Vgl. auch Ghysels/Nerlove (1988) für eine vergleichende Darstellung des 
Salsonalitätsproblems im belgischen, deutschen und französischen 


Konjunkturtest. 
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Die dem IFO-Datensatz zugespielten Kostenvariablen’® für фе Jahre 
1986-1987, 


BPERK: Personalkosten, 


BPRODK: Produktionskosten als Summe des Material- und 
Energieverbrauchs, Einsatz an Handelsware, Kosten 
für Lohnarbeiten und sonstige industriellen/ 
handwerklichen Dienstleistungen, 


BKAPK: Kapitalkosten als Summe von Mieten, Pachten, 
Abschreibungen auf Sachanlagen, Kostensteuern, 
Fremdkapitalzinsen, 


wurden als Veränderungen von 1983-1985 bzw. 1985-1986 pro 
Beschäftigtem in der jeweiligen Branche berechnet und entstammen der 
Kostenstrukturerhebung des Statistischen Bundesamtes (vgl. Statistisches 
Jahrbuch (1986, 5. 172); (1987, 5. 173), (1988, 5. 168)). 


Analog wurde іп der Aggregation der Quartalsdaten des 
INSEE-Datensatzes für das Jahr 1986 vorgegangen. Das Zuspielen von 
Kostenvariablen war nicht notwendig, da der französische Konjunkturtest 
eine entsprechende Variable über die Entwicklung der nominalen 
Stundenlöhne (BK = TXSAL) enthält. 


Um die Vergleichbarkeit der für die Bundesrepublik und Frankreich 
geschätzten Modelle zu gewährleisten, wurden entsprechend dem 
IFO-Konjunkturtest die folgenden Variablen’®, 


Qa = TPPRE: Produktionserwartung für die nächsten 3-4 
Monate, 

Q = TPPA: Produktionsentwicklung der letzten 3-4 Monate, 

P, = TPXPRE: Preiserwartungen für die nächsten 3-4 
Monate, 


78 Die Werte der etetigen Kostenvariablen BPERK, BPRODK, BKAPK sind 


dabei in nichtlogarithmierten, absoluten Werten erfaßt. 


79 Die Bezeichnungen TPPRE, TPPA, ...  TXSAL entsprechen den 
Abkürzungen der Variablen aus der Variablenliste des 
INSEE-Datensatzes. 
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Da = ТОРНЕ: Nachfrageerwartung für die nächsten 3-4 
Monate, 

Ex, = TDEPRE: Nachfrageerwartung der Exporte, 

La = OSSK: Einschätzung der Vorräte, 

Sa = OSC: Einschätzung der Auftragslage, 

BK = TXSAL: Entwicklung des nominalen Stundenlohns, 


ausgewählt, die in ihrer ursprünglichen Form jeweils als trichotome Variable 
mit den Kategorien "steigend", “gleichbleibend” und “fallend” klassifiziert 
sind. Insgesamt haben 230 Unternehmen die acht Fragen in den vier 
Surveys für das Jahr 1986 vollständig beantwortet. 


An dieser Stelle sei kurz auf die Überprüfung der Gültigkeit der 
Normalverteilungsannahme der zur Schätzung herangezogenen 
beobachtbaren Variablen des IFO- und INSEE-Konjunkturtests eingegangen. 
Üblicherweise erfolgt im Rahmen der Berechnung der tetra- und 
polychorischen Korrelationskoeffizienten mit Hilfe des PRELIS-Programms in 
LISREL VII ein Test auf Gültigkeit der Annahme einer zugrundeliegenden 
bivariaten Normalverteilung zwischen Paaren von beobachtbaren Variablen. 
Allerdings ist der Test nur für beobachtbare Variable mit mehr als zwei 
Kategorien sinnvoll anwendbar, da bei dichotomen Variablen das 
tetrachorische Modell gerade identifiziert ist. Drei unabhängige 
Zellwahrscheinlichkeiten einer 2x2 Kontingenztabelle stehen zur Berechnung 
der drei unbekannten Parameter (zwei Schwellenwerte und der 
tetrachorische Korrelationskoeffizient) zur Verfügung. 


Um trotzdem die Normalverteilungsannahme bei dichotomen Variablen 
überprüfen zu können, wurde ein Testverfahren verwendet, das auf die 
trivariate marginale Information der beobachtbaren dichotomen Variablen 
zurückgreift, was es ermöglicht, Chi-Quadrat Tests auf eine 
zugrundeliegende trivariate Normalverteilung mit jeweils einem Freiheitsgrad 
durchzuführen (vgl. Muthén/Hofacker (1988, 5. 565-567)). Das іт 
Computerprogramm LISCOMP (vgl. Muthen (1988))  implementierte 
Testverfahren, basierend auf den Triple der beobachtbaren Variablen, wurde 
im folgenden auf die Daten des deutschen und französischen 
Konjunkturtests angewandt. Für die im empirischen Schätzansatz 
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verwendeten sieben beobachtbaren dichotomen Variablen des 
IFO-Datensatzes für das Jahr 1986 ergab sich, daß für 4 bzw. 5 Triple von 
35 in den jeweiligen Datensätzen für фе Aufschwungs- bzw. 


Rezessionsphase die Normalverteilungsannahme bei einem Signifikanzniveau 
von 5% verworfen werden mußte (vgl. Tabellen Illa,b). Für drei Triple (S+, 
Sat, Ех,%), (5-, Sa-, Q,-) sowie (La+, Q,-, G,-) mußte die 
Normalverteilungsannahme auch bei einem  Signifikanzniveau von 1% 
verworfen werden. Alle anderen 30 bzw. 31 Triple bestätigen für о = 0,01 
bzw. « = 0,05 die Normalverteilungsannahme. 


Tabelle IVa bzw. IVb gibt die entsprechenden Tests der Triple für die 
beiden INSEE-Datensätze der Aufschwungs- und Rezessionsphase in 1986 
wieder. Dabei zeigt sich in beiden Datensätzen ein deutlich höherer Anteil 
von Triple, 19 von 35 bzw. 16 von 56, für die die Normalverteilung abgelehnt 
wurde. Für die Triple (Q+, ба», Ех, +), (Q,*, Der, Berl, (Q,-, D,-, Sa-) 


sowie (Q La+, p wurden die Tests ebenfalls auf dem 1X 


e" 
Signifikanzniveau verworfen. 

Áhnliche Ergebnisse wie in Tabelle llla ergaben sich für die im Rahmen 
der Panelschützung verwendeten dichotomen Variablen der Jahre 1985 und 
1987, auf deren Darstellung verzichtet wird. 


Zusammenfassend ist festzustellen, daß die Annahme der 
Normalverteilung für die Mehrheit der im IFO-Datensatz enthaltenen 
Variablen Gültigkeit besitzt, wogegen für die Mehrheit der aus dem 
französischen Konjunkturtest verwendeten Variablen die 
Normalverteilungsannahme nicht aufrechterhalten werden konnte. Deshalb 
wurden zur empirischen Modellüberprüfung das Maximum Likelihood- und 
das asymptotisch verteilungsfreie Verfahren (vgl. Kapitel 2 und 3) zur 
Schätzung herangezogen. 


7.4 Die Ergebnisse des empirischen statischen Modells 


Nachdem in den Kapiteln 2 und 3 das ökonometrische Schätzverfahren und 
in Kapitel 7.2 das theoretische Modell eines monopolistischen Unternehmens 
mit Lagerhaltung ausführlich behandelt wurden, können jetzt auf der 
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Tabelle Ша: Triple-Test auf eine zugrundeliegende trivariate 
Normalverteilung des IFO-Datensatzes in der 
Aufschwungsphase (1986)? 

Triple LR-Prüfgröße Triple LR-Prüfgröße 

La-, S+, Sa+ 0,8274 S+, баз, Gen 0,0161 

La-, S+, Q,* 0,0444 S+, Qat. Pot 5,7839” 

La-, S+, P,* 1,0653 S+, Q,+. Ex,* 0,0001 

La-, 5+, Ex,* 0,0009 S+, Q,+. @,* 0,6431 

La-, S+, G+ 1,2908 S+, Pot Ех," 0,8569 

La-, ба-, Qat 0,3747 S+, PS в," 1,8976 

(а-, 5а», Ber 3,3176 S+, Ex, +. Ber 3,0956 

La-, Sa+, Ех,“ 3,0042 Sa*, Qt. Pot 3,7232 

La-, ба», G,+ 0,0631 Sa+, Q,*, Ех + 0,0579 

La-, Qat. Pan 0,9458 баз, Q,+. G,* 3,8755!) 

La-, о,” Ех.” 2.5774 Sa-, Pot Ел,” 1,3821 

La-, Qat’ а," 1,9350 Sat, Pot Get 0,1468 

La-, Pat Ех,” 0,1647 баз, Ex +, а,“ 0,0045 

La-, Ber, G+ 1,3563 о,” Bar, Ек," 2.0178 

La-, Ex +, а,“ 2,9814 > ЫР Pot Go" 0,3939 

S+, ба", Qot 0,3002 а, +. Ex *. Gat 0,3654 

S+, баз, P_+ 1,3290 Put. Ext, Bear 4,2104!) 

S+, ба», Ек + 7.9220?) 


1) Signifikant auf 5X-Niveau bel einem kritischen Wert von 3,841. 


2) Signifikant auf 1X-Niveau bei einem kritischen Wert von 6,635. 


3) Stichprobenumfang N - 1112. 
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Tabelle ІП: Triple-Test auf eine zugrundeliegende trivariate 
Normalverteilung des IFO-Datensatzes in der 
Rezessionsphase (1986)>? 

Triple LR-PrüfgróBe Triple LR-Prüfgröße 

La+, S-, Sa- 0,3896 S-, Sa-, Ga” 0,3659 

La-, S-, Qa” 0,3737 5-. о,” Pa 0,0660 

La+, S-, P,- 0,1143 S-, Q,-. Ex, - 1,0602 

La+, S-, Exa” 0,0217 s-, Dee De 4,8140 

Ша», S-, Ga” 0,0020 5-, Р, š Exa” 2,4983 

La+, ба-, Qa” 0,2089 S-, Po" а,- 0,0543 

Ша», Sa-, Be" 0,2000 S-, Ех, » Da" 0,2412 

La+, ба-, Ех, 0,2349 ба-, Hex Pa” 3,3891 

La+, Sa-, а,- 0,2869 ба-, Qu: Exo 0,1371 

La+, 9,-. P.” 0,7783 Sa-, 0,-. G,- 6,3986! 

La+, Dee Ex, 2,5983 Sa-, Pa Exo 2,5548 

Ша», о,” Da 13,78962) Sa-, Po Gs" 0,0268 

Ша», Pe Ex,” 3,0179 ба-, Exo Go 0,0008 

La*, Peo а,- 0,0876 Dee Pao Ех,- 6,0648! 

La+, Ex,-, De" 0,034 Ou Рь-. Be 0,0081 

5-, Sa-, Q,- 6,7436?! Q,-. Ex,-. @,- 1,8776 

5-, Sa-, P 1,6234 Pe" Ex, ° Ga” 3,5369 

S-, Sa-, Exa” 0,2041 


1) Signifikant auf 5X-Niveau bei einem kritischen Wert von 3,841. 


2) Signifikant auf 1X-Niveau bei einem kritischen Wert von 6,635. 


3) Stichprobenumfang N = 1112. 
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Tabelle IVa: Triple-Test auf eine zugrundeliegende trivariate 
Normalverteilung des INSEE-Datensatzes in der 
Aufschwungsphase (1986)? 


Triple LR-Prüfgröße Triple LR-Prüfgröße 
Q+, а, Dan 5,0768!) а. Ber, Pat 6.өз542) 
Q+, Q,+, Sa- 5,2435! Qet., Sat, Ext — 6,0431? 
Q+, Qat. Ex,* 5,6554" Q,*. Sat, La- 0,0202 
Q+, Q,*. La- 0,0022 Q,*. Sar, Pan 4,5993? 
Q+, Qat: Pot 6,4379” Q,*. Ex,*. La- 0,0380 
Q+, Dan, Sat 4,9530! Q,*. Ex *. Par 6,2141 
Q+, Dan, Ex,* 3,2050 Q,*. La-, Bon 6,1855!) 
Q+, Dos, La- 0,0211 Dan, баз, Ек,“ 3,4667 
Q+, D,*. Pan 3,9143? D +. Sat, La- 0,0056 
Q+, Sat, Ex + 12,458 32) Dan, Sat, P,+ 4,9223” 
Q+, Sa+, La- 0,0379 Dar, Ех,%. La- 0,8777 
9+, Sar, Bar 5,9466!) De, Ex +, Pot 3,9612” 
Q+, Ex,*, La- 6,1291" De, La-, P,+ 5,4497!) 
Q+, Expt Por 1,6005 Sa+, Ex,+. La- 0,2042 
Q+, La-, Bar 5,4397" Sat, Ex,*, P,+ 2,4328 
Q,*. Bear, Sar 5,1279" Sa*, La-, P+ 3,7135 
Q,*. Dear, Ex,* 0,0165 Ex +, La-, Ben 2,6907 
Q,*, Der, La- 1,8599 


1) Signifikant auf 5%-Niveau bei einem kritischen Wert von 3,841. 
2) Signifikant auf 1X-Niveau bei einem kritischen Wert von 6,635. 


3) Stichprobenumfang N = 230; Variable ВК» nicht іт Test enthalten. Somit 
nur 35 Triple bei 7 berücksichtigten Variablen des Modells. 
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Tabelle IVb: 
Triple 

BK-, Q-, Q,- 
BK-, Q-, De" 
BK-, Q-, Sa- 
BK-, Q-, Ex, - 
BK-, Q-, іа» 
BK-, Q-. P, 
BK-, 9,-. О,- 
BK-, 9,-. Sa- 
BK-, 0,-. Exa” 
BK-, Q,-, La+ 
BK-, Q,-. Be 
BK-, D,-, Sa- 
BK-, D,-, Ex,- 
BK-, O,-, La+ 
BK-, O,-, Be 
BK-, Sa-, Ex,- 
BK-, Sa-, La- 
BK-, Sa-, P,- 
BK-, Ех, , Lar 
BK-, Ех -, Po” 
ВК-, La+, Be" 
Q-. Q,- 0, 
Q-, Q,-. Sa- 
Q-. Oe, Exa- 
Q-, Q,-. Lat 
Q-. Qa- P,- 
Q-, О,-. Sa 
Q-, D,-, Ex,- 


Triple-Test 


auf 


Normalverteilung 


Rezessionsphase (1986 


LR-Prüfgröße 


1,1870 
2,1169 
0,7699 
0,8524 
4,1875!) 
0,0037 
5,3331!) 
3,1369 
3,2999 
4,6787) 
0,0619 
4,8451! 
2,3084 
0,2145 
4,1578!) 
0,0876 
1,3592 
0,0139 
6,1122 
1,4132 
3,0896 
0,9716 
0,1775 
1,5891 
2,7581 
6,1801” 
0,5439 
1,7745 
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eine 
des 
ER 


Triple 

Q-, O,-, Lat 
Q-, De: Pe 
Q-, Sa-, Ex,- 
Q-, ба-, Ша» 
Q-, ба-,Р,- 
Q-, Ex,-. La+ 
о-. Ess, PS 
Q-, La+, Pe 
о,” Do: Sa- 
He: De: Ex, 
De, De, Lat 
He": De: Pe" 
Q,-. Sa-, Ех, 
De, Sa-, La+ 
Q. Sa-, Be" 
Qo Ех, , Lat 
Dee Ex, Py 
Q,^: La+, Pe" 
О,-. ба-, Ex, 
О,-. ба-, Lat 
D„-. Sa-, Be" 
Dee Ех, , Lar 
Dee Ex, i Ps 
D. La+, Р 
ба-, Ек, , Lar 
ба-, Ex,-. Bez 
ба-, La*, P_- 


Ехо. а+, Р 


zugrundeliegende 
INSEE-Datensatzes in 


trivariate 


der 


LR-Prüfgröße 


1,3962 
3,8101 
5,1113!) 
2,8833 
5,6031!) 
0,4740 
1,5613 
4,8924 
15,4334?) 
0.0929 
1,7882 
3,0657 
0.2247 
0,0028 
2,5400 
0,1845 
5,6178!) 
7,7138 
0.7980 
0,3199 
0,0072 
3,9282! 
4.2692!) 
4,4239!) 
0,0388 
0,7297 
0,9186 
1,4211 


1) Signifikant auf 5X-Niveau bei einem kritischen Wert von 3,841. 


2) Signifikant auf 1%-Niveau bei einem kritischen Wert von 6,635. 


3) Stichprobenumfang N = 


56 Triple bei 8 Variablen des Modells. 


230; Variable BK- im Test enthalten. 


Somit nur 
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Grundlage der deutschen und französischen Konjunkturtestdaten die 
simultan getroffenen Entscheidungen der Unternehmen bei eintretenden, 
unerwarteten Nachfrage- und Kostenschocks empirisch untersucht werden. 
Insbesondere soll dabei auch der Frage nachgegangen werden, ob Lager- 
und Auftragsbestände als symmetrische oder als getrennte 
Anpassungsinstrumente der Produktion- und Preisglättung zu behandeln 
sind. 


Aufgrund der vorhandenen positiven und negativen Komponenten der zur 
Modellanalyse ausgewählten Variablen des IFO- und INSEE-Konjunkturtests 


wurden nachfolgend nichtrekursive Modellstrukturen wie M, bzw. М. (vgl. 


j 
Abbildungen 1/11 in Kapitel 5.2) für konjunkturelle Aufschwungs- und 
Rezessionsphasen unter Verwendung des ML- und ADF-Verfahrens (soweit 


möglich) geschätzt. 


7.4.1 Modellspezifikation und Schätzung 


Den Ausgangspunkt für die empirische Modellspezifikation bilden die in 7.2 
abgeleiteten modelltheoretischen Realisationsfunktionen (7.2.6) — (7.2.9) 
einer monopolistischen Unternehmung mit Lagerhaltung. Im Unterschied zu 
Seitz (1989, S. 130) können die Realisationsfunktionen mit Hilfe des 
latenten Kovarianzstrukturansatzes direkt in Form schätzbarer 
Strukturgleichungen ausgedrückt werden. Entsprechend der symmetrischen 
bzw. asymmetrischen Behandlung der Lagerbestandsvariablen ist das zu 
schätzende Modell für die Bundesrepublik zur Überprüfung des kurzfristigen 
Unternehmensverhaltens im symmetrischen Fall (vgl. Modellstruktur M,, S. 
93) durch nachfolgende Struktur- und Meßgleichungen des allgemeinen 
LISREL-Ansatzes spezifiziert: 


(7.4.1.1a) n = Bua nə е + Bia fia ы + та гы + tie Ғы + e 


aai na eB. n. e vaut t Yat + 
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7.4110) nai = Ba," n," Өзг no" + Үз + Yap ES" + CS", 
(7.41.22) Q, = Yun + е, 
(7.4.1.2b) G, = Agn + eg", 
(7.4.1.2с) P, = Agang” + E3", 
(7.4.1.29) La = Auslaf + Е, 
(7.4.1.2е) Ѕа = Asalna" + Ee: 
(7.4.1.3) 5-2,4 + &,*, 
(7.4.1.3b) Ex, = Ag," E," + 85", 
(7.4.1.3с) BPERK = 2,2454", 


(7.4.1.39) BPRODK = X¿2"E2* + 84". 


(7.4.1.3e) ВКАРК = 2,2554 + 8g”. 


Die Gleichungsstruktur des Modells ist nichtrekursiv. Es bestehen 
simultane Abhängigkeiten zwischen den endogenen latenten Faktoren, 
Produktionserwartungen ^h Preiserwartungen ge чпа дег 
Lagerbestandsentwicklung ds". Im einzelnen werden die 
Produktionserwartungen der Unternehmen durch die beiden Indikatoren 
erwartete Entwicklung der inländischen Produktionstütigkeit in den nächsten 
drei Monaten und der Entwicklung der zukünftigen Geschüftslage (О, б) 
ausgedrückt. Die Preiserwartungen werden mittels P. abgebildet, und die 
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Lager- und  Auftragsbestandsbeurteilungsvariablen La, ба geben die 
Veränderungen des gewünschten Nettolagerbestandes wieder. Die endogene 
latente Variable ite” kann im Sinne des Kénig-Nerlove Modells auch als 
Schattenpreis der Lager- und Auftragsbestandshaltung interpretiert werden 
(vgl. König/Nerlove (1986, S. 184)). 


Zur Abbildung der Nachfrageerwartungen — t," wurden die 
voraussichtliche Entwicklung des Exportgeschäfts (Ех) und die 
Veränderung des Auftragsbestandes gegenüber dem Vormonat (5) 
herangezogen. Da geeignete  Erwartungsvariable für die zukünftige 
Kostenentwicklung Ба” fehlten, wurden die auf Branchenebene zugespielten 
Variablen Personal-, Produktions- und Kapitalkosten pro Beschäftigtem 
(BPERK, BPRODK, BKAPK) als Indikatoren der Kostenänderung eingeführt. 


Ähnliches gilt für die geschätzte Modellspezifikation der französischen 
Unternehmen. Allerdings konnten die Veränderung der Kostenentwicklung 
über die im französischen Konjunkturtest enthaltene Variable erwartete 
Entwicklung des nominalen Stundenlohnes berücksichtigt werden. Anstelle 
der Geschäftslageentwicklung G, als zweite Indikatorvariable der 
Produktionserwartung n,* wurde neben der inlándischen 
Produktionserwartung Q, (= TPPRE) фе ex-post Veränderung der 
Produktionstätigkeit Q (= ТРРА) herangezogen. Somit stehen nur acht 
MeBgleichungen zur Darstellung des Strukturmodells zur Verfügung. 


Die Modellspezifikation (vgl. Modellstruktur М), 5. 94) zur Überprüfung 
der Asymmetrie der Lagerbestandsvariablen im Rahmen des 
Anpassungsprozesses der Unternehmen an Nachfrage- und 
Kostenüberraschungen ist durch die Strukturgleichungen 


(7.4.1.4a) n," 2 Bue tel + Baa ng” "ba nu" + Ya + Tyo 2 + бу,» 
(7.4.1.4b) ng” = Ba," n," + Boa na + Bag ia * va," * + Y22 2 + Co 
(7.4.1.4c) i = Bar We + тш + ies a + 4 


(7.4.1.49) ng* = B,,* n," + Cu" 
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gekennzeichnet. nə. und "a" stellen jetzt die endogenen latenten Variablen 
der gewünschten Veränderung der Lager- und Auftragsbestände dar. 
Entsprechend sind die zugehörigen MeBgleichungen durch 


(7.4.1.2d') La = Agana" + es", 


(7.4.1.2е') Sa = А дупа“ + e,* 


gegeben. 


Bei genauer Betrachtung der einzelnen Modellgleichungen fällt auf, daB 
zur Modellierung der unerwarteten Nachfrage- und Kostenschocks keine 
sogenannten Überraschungsvariablen, ®D,, ФС, aus den jeweiligen ex-post 
und ex-ante Variablen des vorangegangenen Surveys konstruiert wurden 
(vgl. Nerlove (1983, S. 1259-1261); König/Nerlove (1986, S. 193-194)). Im 
allgemeinen werden die Überraschungsvariablen analog zu 
Erwartungsfehlervariablen betrachtet. Ivaldi (1987a,b) weist allerdings 
darauf hin, daß die nach Nerlove (1983) konstruierten 
Überraschungsvariablen nicht uneingeschränkt als Erwartungsfehlervariable 
interpretierbar sind, da der Informationsgehalt der Überraschungsvariablen 
von dem ihnen zugrundeliegenden Prozeß, also den vergangenen Werten der 
Variablen, von denen sie abgeleitet werden, abhängen. Dieser Prozeß läßt 
sich als autoregressiver ProzeB erster Ordnung identifizieren. Die 
Überraschungsvariablen enthalten demnach entgegen ihrer Konstruktion 
Informationen der tatsächlichen und erwarteten Veränderung der 
entsprechenden Variablen (vgl. Ivaldi (1987а, 5. 4-5; 21-23)). 


Allerdings enthalten die Strukturgleichungen die Störtermvariable ES die 
implizit als Erwartungsfehlervariable interpretiert werden kann, wenn man 
unterstellt, daB die Realisationen und Fehler der Vorperiode noch wirksam 


sind, 89 


80 ist "n^ die in t-1 für t erwartete Veränderung der wahren latenten 
Variablen und ne die іп t eingetretene Veränderung der latenten 
Variablen, dann ist der Erwartungsfehler in den latenten Variablen durch 


* . 
0-7, е = E gegeben. 
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Voraussetzung fiir die Schätzung des empirischen Modells ist die 
Beseitigung der Skalenunbestimmtheit der latenten Variablen (jeweils eine 
Faktorladung der Indikatorvariablen für “. "o ns” bzw. n," und E Ба” 
wird gleich | gesetzt) sowie die Identifikation aller Modellparameter. Bei nur 
einer Indikatorvariablen wie P, in дег Preisgleichung (vgl. (7.4.1.2c)) wird 
zusätzlich die zugehörige Fehlertermvariable Ea” auf Null gesetzt. Der 
MeBfehler ist dann іт Störterm ағы дег entsprechenden Strukturgleichung 
(vgl. (7.4.1.1b)) enthalten. Das für die deutschen Unternehmen des 
Verarbeitenden Gewerbes geschätzte Modell enthält bei Anwendung der 
ML-Schätzung zehn beobachtbare Variable und somit (pf + 47) 
(p* + q* + 1)/2 = 55 Gleichungen der empirischen Varianzen und 
Kovarianzen zwischen den beobachtbaren Variablen. Wird Unkorreliertheit 
der Fehlervariablen unterstellt, so besitzt das Modell bei symmetrischer 
bzw. asymmetrischer Behandlung der Lagerbestandsvariablen (vgl. 
Modellstrukturen М;, Mi) 30 bzw. 27 Freiheitsgrade in der Aufschwungs- 
und 28 bzw. 26 Freiheitsgrade in der Rezessionsphase. Für die deutschen 
bzw. franzósischen Unternehmen konnte die Modellstruktur M, bzw. м, Беі 
Anwendung der ADF-Schätzung in der Rezessionsphase bzw. bei Anwendung 
der ML-Schätzung in der Aufschwungsphase wegen Nichtkonvergenz beider 
Verfahren nicht geschätzt werden. 


Bei acht beobachtbaren Variablen und somit 32 empirischen 
Varianz-Kovarianz-Gleichungen ergaben sich für die Modellstrukturen М, 
bzw. м; 14 bzw. 12 Freiheitsgrade der betrachteten Modelle. Die 
analysierten Modelle sind entsprechend der Zahl der Freiheitsgrade 
überidentifiziert, und alle Modellparameter lassen sich explizit aus den 
Varianz-Kovarianz-Gleichungen bestimmen. 


Ähnliches gilt für die geschätzten Modelle M, Mi bei Anwendung des 
ADF-Schützverfahrens. Allerdings reduzierte sich die Anzahl der 
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einbezogenen beobachtbaren Variablen des IFO-Datensatzes von zehn auf 
acht. Statt der drei Kostenvariablen BPERK, BPRODK, BKAPK konnte nur 
eine berücksichtigt werden.®! Wegen Nichtkonvergenz der Schätzungen 
konnten die Modellversionen Mi, м, fiir die deutschen Unternehmen іп der 
Aufschwungsphase ebenfalls nicht behandelt werden BZ Alle empirisch 
überprüften Modelle, mit Ausnahme des Panelmodells, wurden zur 
Vermeidung von “Heywood Cases” іп der von Rindskopf (1983, 1984a,b) 
vorgeschlagenen transformierten Form geschätzt, da іп LISREL VII eine 
Nichtnegativitätsrestriktion bezüglich den zu schätzenden Varianzen fehlt. 
Die Berücksichtigung der  Nichtnegativitátsrestriktion im Rahmen des 
LISREL-Computerprogrammes erfolgt durch Einführung sogenannter 
"phantom variables", die an die Stelle der Störterme С^ und MeBfehler c", 


5* treten. Zur Implementierung werden alle beobachtbaren Variablen als 


* 
x 


Strukturgleichungskoeffizienten der exogenen latenten Variablen sind dann 
in der Beta-Matrix der abhängigen latenten Variablen enthalten. Um jetzt 
die Varianzen der MeBfehler und Störterme berechnen zu können, werden 
exogene latente Variable 2” eingeführt, die einen direkten Effekt auf die als 
n*-Variable formulierten Indikatoren bzw. die tatsächlichen endogenen 


n* - Variable formuliert. Die Faktorladungsmatrizen Ayes A sowie die 


81 Da die Kostenvariablen in ihren absoluten Größen zur Schätzung 
verwendet wurden, konnte bei Berechnung der asymptotischen Varianzen 
und Kovarianzen der polychorischen und polyserialen Korrelationsmatrix 
jeweils nur eine Variable, BPERK bzw. BKAPK, in die berechnete 
Varianz-Kovarianz-Matrix einbezogen werden. Mit BPRODK kannte die 
asymptotische Varianz-Kovarianz-Matrix wegen numerischer Probleme 


nicht berechnet werden. 


82 Die mit dem ML- bzw. ADF- Verfahren nicht schätzbaren 
Modellatrukturen Mi, Mi konnten für die deutschen und französischen 
Unternehmen lediglich mit Hilfe einer Ridgekonstanten K - 1,000 bzw. 
2,000, die den Diagonalelementen der Inputmatrix der polychorischen und 
polyserialen Korrelation hinzuaddiert wird, empirisch überprüft werden. 
Auf die Darstellung dieser Ergebnisse wird deshalb verzichtet. 

Vgl. Jöreskog/Sörbom (1988, S. 71; 127-128) und Judge et al. (1988, 
S. 878-882) für die Darstellung der Ridgeschätzung im Rahmen des 
LISREL-Programmes bzw. für die allgemeine Erläuterung dieses 


Verfahrens. 
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latenten Variablen n* ausüben. Nach Fixieren der Varianzen der neu 
eingeführten E*-Variablen auf den Wert 1 können die zugehörigen 
Koeffizienten y* geschätzt werden, deren Quadrat dem der jeweiligen 
Varianz des MeBfehlers bzw. Störterms entspricht. Varianzen von latenten 
und Fehler- bzw. Störtermvariablen, für die sich dann ein geschätzter Wert 


von Null ergab, wurden auf Null fixiert.93 


7.4.2 Die Ergebnisse der ML- und ADF-Schätzung 


Die empirischen Modellstrukturen М,, Mi (sowie Erweiterungen davon) zur 
Überprüfung des Preis-, Produktions- und Lageranpassungsverhaltens 
deutscher und franzésischer Unternehmen des Verarbeitenden Gewerbes bei 
eintretenden Nachfrage- und Kostenschocks wurden mit dem 
Programmpaket LISREL VII (vgl. Jóreskog/Sórbom (1988)) geschätzt, Alle 
im Modell berücksichtigten Variablen werden als Abweichung vom jeweiligen 
Mittelwert gemessen betrachtet. Um eine Vergleichbarkeit der Schätzgüte 
herzustellen, wurden neben den Goodness of Fit Maßen GFI und AGFI des 
LISREL-Programmes der normierte Anpassungsverbesserungsindex NFI, 
(vgl. (5.2.5)), der Tucker-Lewis Index NNFI, (vgl. (5.2.7)) sowie der 
Parsimony-Index PNFII, (vgl. (5.2.9a)) berechnet, wobei das von 
Bentler/Bonett (1980) eingeführte absolute Nulimodell Ms als 
Referenzmodell diente. 


Die ML- und ADF-Schätzergebnisse sind getrennt nach Aufschwungs- 
und Rezessionsphase in den Tabellen Va, Vb und Vla, Vib aufgeführt. Dabei 
enthalten die einzelnen Tabellen aus Gründen der Übersichtlichkeit nur die 
Schützwerte für die Faktorladungsmatrizen des MeBmodells und die 
Schätzwerte der Koeffizienten des Strukturgleichungssystems. Auf 
Besonderheiten bezüglich der Schätzergebnisse für Varianzen der latenten 
und Fehlertermvariablen wird, wenn notwendig, getrennt eingegangen. 
Jedoch sei hier angemerkt, daß für alle geschätzten Modelle die Varianz des 


83 Vgl. hierzu die ausführliche Diskussion der “Heywood Сазе" Problematik 
und den Vergleich verschiedener Reparametrisierungsverfahren in Dillon 
et al. (1987) sowie Gerbing/Anderson (1987) und Anderson/Gerbing 
(1988). 
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Tabelle Va: ML-Schätzergebnisse дег Modellstrukturen Mi, M für die 


deutschen Unternehmen іп der Aufschwungsphase (1986) 
(t-Werte in Klammern) 

Variable Parameter Modell Mi Modell м, 
Q,* RT 0,919 (26,438) 0,960 (27,269) 
G,* Кая 1.0007) 1.0001) 

1) 1) 
Pot ^ 32" 1,000 1,000 
La- хаа 0,704 (14,271) 1.0007 
5а» Xa 1,000? - 
Sa+ Nas? = 1,000") 
S- X 0,873 (17,483) 0,886 (17,633) 
Ек, Ba 1,000” 1,000"? 
BPERK ^32 0,242 (8,313) 0,242 (8,313) 
BPRODK Nas" 0,911 (73,629) 0,911 (73,629) 
BKAPK Жаз” 1,000” 1,000” 
пәп" Bis” -2) 0,035 (1,225) 
ng — n^ 8,3" -0,306 (-6,069) 0,155 (4,309) 
ng — n, Big” = -0,356 (-8,309) 
7-2” 824" 0,064 (0,075) 0,110 (0,017) 
nu ans Ba," 0,168 (0,938) -1,902  (-5,907) 
na zua Bay” - 0,727 (14,713) 
na  — "3 Bao” 0,086 (0,545) - 
"а na Bos” - 0,037 (0,345) 
14° Na Bas“ - 0,088 (0,400) 
Ey", 144 1,535 (19,062) 1,443 (19,665) 
£,"— ng" Yor" 0,250 (0,233) 0,182 (0,192) 
£."— ns Ya; 0,648 (2,784) 2,967 (7,341) 
мы Ры түг“ -0,005 (-0,210) -0,004 (-0,183) 
Za ng" 22” 0,027 (0,912) 0,031 (1,033) 
£o" — na Yaa -0,017 (-0,653) -0,062 (-1,159) 
т,г(оғ) 558,03 (30) 507,21 (27) 
GFI 0,914 0,921 
дағ! 0,842 0,840 
NFlg 0,890 0,900 
ММЕ 0,901 0,910 
PNFIt, 0,593 0,540 


1) Faktorladungen der Indikatoren Go Pat La-, ба +, 


Ех +, ВКАРК, die zur 


Beseitigung дег Skalenunbestimmtheit der zugehörigen latenten Variablen 


bzw. wegen nur einer vorhandenen Indikatorvariablen, auf den Wert 1,000 


fixiert wurden. 


2) Bio” wurde hier nicht mitgeschätzt. Ansonsten ist 842" positiv und 


insignifikant. 
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Tabelle Vb: ML-Schätzergebnisse der Modellstrukturen М,, Mi für deutsche 
und französische Unternehmen in der Rezessionsphase (1986) 
(t-Werte in Klammern) 


Variable Parameter Modell м; Modell м, 
IFO INSEE IFO INSEE 
Qa- 1,151 2,873 1,138 2,352 
(36,421) (4,913) (36,609) (5,762) 
Lae 0,811 0,700 1,000”) 1,000!) 
(25,371) (4,920) 
Sa- = = 1,000") 1,000) 
5-/0,- 1,127 1,166 1,119 1,134 
(20,679) (15,868) (20,847) (16,231) 
BPERK/BK 0,242 1,000!) 0,242 1,000") 
(8,313) (8,313) 
BPRODK 0,911 - 0,911 - 
(73,629) (73,629) 
BKAPK 1,000”) = 1,000!) = 
n2*—m* 0,049 -0,020 -0,034 -0,032 
(0,640)  (-1,578) (-0,213) (1,273) 
n3*— п,” -0,043 0,033 0,382 0,030 
(-0,057) (0,905) (3,741) (1,799) 
n14,"—1,* - - -0,576 -0,022 
(-5,161) (-0,442) 
1,7-2. 0,126 0,020 0,553 0,001 
(0,220) (0,008) (0,833) (0,000) 
He 74" -0,074 0,080 -1,102 -0,032 
(-0,057) (0,012) (-4,878)  (-0,017) 
ny" 714" - - 1,034 1,409 
(22,436) (7,598) 
na ne -0,398 0,294 0,026 0,130 
(-1,229) (0,754) (0,104) (1,345) 
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- E 
MÉI — nə 


n m T 
4 з 


Sa — na" 


T4 2(DF) 


GF! 
AGFI 
ығы 
NNFIo 


РМЕНО 


224 


1,167 
(1,272) 


0,944 
(1,007) 


1,270 
(0,866) 


0,035 
(0,960) 


-0,069 
(-2,038) 


-0,039 
(-0,775) 


759,11 
(28) 


0,886 
0,777 
0,913 
0,919 


0,568 


0,392 
(4,649) 


-0,013 
(-0,013) 


0,541 
(0,206) 


0,006 
(0,536) 


0,044 
(0,651) 


0,033 
(0,485) 


177,35 
(14) 


0,870 
0,667 
0,775 
0,804 


0,388 


-0,238 
(-0,646) 


0,433 
(5,230) 


1,511 
(7,117) 


0,234 
(0,240) 


2,000 
(7,575) 


-0,153 
(-0,580) 


-0,075 
(-2,670) 


0,419 
(1,101) 


738,09 
(26) 


0,889 
0,765 
0,915 
0,921 


0,529 


-0,610 
(-4,295) 


0,247 
(1,772) 


0,491 
(4,933) 


0,582 
(0,629) 


0,219 
(0,250) 


0,008 
(0,534) 


-0,001 
(-0,015) 


-0,023 
(-0,320) 


89,30 
(12) 


0,903 
0,708 
0,887 
0,915 


0,380 


1) Faktoriadungen der Indikatoren Go Pot: La-, Bar, Ex +. BKAPK, die zur 


Beseitigung der Skalenunbestimmtheit der zugehörigen latenten Variablen 


bzw. wegen nur einer vorhandenen Indikatorvariablen, auf den Wert 1,000 


fixiert wurden. 


2) 842" wurde hier nicht mitgeschätzt. Ansonsten ist 812^ positiv und 


Insignifikant. 
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Tabelle Via: ADF-Schátzergebnisse дег Modellstrukturen М,, м; fiir 


deutsche und französische Unternehmen in der 


Aufschwungsphase (1986) (t-Werte in Klammern) 


Variable Parameter Model! M; Modeli м; 
IFO INSEE IFO INSEE 
о,” Audi 0,982 2,811 0,983 2,710 
(14,777) (4,360) (14,744) (4,566) 
La- As 0,785 0,571 1,000? 1.0001) 
(9,339) (3,704) 
5а- ga - - 1,000" 1,000" 
S+/D,* ^ 0,882 1,348 0,880 1,347 
(14,436) (6,838) (14,351) (6,853) 
BPERK/BK+ Ass 1,000” 1,000") 1,000” 1,000"? 
na on" 812" 0.025 -0,041 0,039 -0,051 
(0,049) (-0,678) (0,515) (-0,958) 
n3 — n, Bun -0,352 0,250 0,167 0,014 
(-2,701) (1,574) (1,225) (0,224) 
ng 7," Bia — — -0,424 0,153 
(-3,008) (2,598) 
n,"— na 824" 0.218 0,017 0,078 0,038 
(0,340) (0,010) (0,118) (0,028) 
0, na Bay” 0,287 -0,026 ~1,450 -0,139 
(0,886) (-0,021) (-2,709) (-0,029) 
on Bay” - - 0,816 1,381 
(10,478) (3,223) 
na —nə $23" - -0,224 0,021 -0,050 
(-0,312) (0,129) (-0,166) 
nə —na 832" 0,088 -- -- -- 
(0,120) 
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Tabelle Via: Fortsetzung 


ga 3 Pe Boa Е - 0,140 -0,018 
(0,408) (-0,051) 


Ng na Bag” - - 0,493 0,230 
(5,639) (0,256) 

£ РЫ GIN 1,535 0,236 1,461 0,307 
(10,033) (1,810) (10,925) (3,563) 

Ey. ha $a 0,036 0,296 0,090 0,186 
(0,007) (0,783) (0,091) (0,475) 

5, - n4" Y34 0,565 0,588 2,340 0,333 
(1,714) (1,162) (3,314) (0,235) 

En — ^ jo" -0,0001 0,018 -0,0002 0,002 
(-0,0023) (0,137) (-0,005) (0,032) 

* * + 
£2"— na Yoo -0,0002 0,176 -0,0001 0,195 
(-0,0045) (0,832) (-0,005) (0,943) 
^ - * 2) _ 2) _ 

E2"—^ng Үзг -0,0000 0,095 0,0000 0,068 
(-0,0008) (-0,223) (0,0000)2) (-0,266) 

т,г(оғ) 69,32 24,61 64,45 23,56 

(14) (14) (12) (12) 

GFI 0,989 0,983 0,990 0,984 
AGFI 0,972 0,956 0,970 0,951 
NFlg 0,965 0,953 0,968 0,955 
ММЕ 0,979 1,006 0,979 1,000 
PNFI1, 0,483 0,477 0,415 0,409 


1) Faktorladungen der Indikatoren G+, Be", La-, Sa+, Ex +, BKAPK, die zur 
Beseitigung der Skalenunbestimmtheit der zugehörigen latenten Variablen 
bzw. wegen nur einer vorhandenen Indikatorvariablen, auf den Wert 1,000 


finiert wurden. 


2) Parameter ist positiv bzw. negativ, wurde aber nur auf vier Stellen 


Genauigkeit geschätzt. 
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Tabelle Vib: ADF-Schätzergebnisse дег Modellstrukturen М,, м, fiir die 
französischen Unternehmen іп дег Rezessionsphase (1986) 
(t-Werte in Klammern) 


Variable Parameter Modell м; Modell м; 

Q,- х У 1,704 (7,850) 1,697 (7,921) 
La+ хаз? 0.487 (4,513) 1,000" 

Sa- eg” - 1.0007) 

о,- X 4 1,182 (10,514) 1,185 (10,495) 
вк- hae 1,000") 1,000") 

"2 on“ Bio” 0,013 (0,134) 0,019 (0,195) 
n3"— n^ 843" 0,226 (1,491) 0,011 (0,143) 
па" 814^ = 0,173 (1,971) 
ny"— no 824" 0,085 (0,047) 2.177 (0,201) 
ny ng” 834" -0,561 (-0,480) -0,411 (-0,069) 
пупа“ 84,” - 1,045 (5,444) 
n2"—n3 Bao” 0,085 (0,300) - 

nag —ng^ 823" - 0,082 (0,214) 
пала" Bog” - -0,380 (-0,221) 
уэл" Y 0,477 (3,286) 0,511 (4,593) 
Banne Yo; 0,148 (0,124) -0,954 (-0,170) 
ON Үз" 1,024 (1,304) 0,404 (0,132) 
Ba — n, ° GR 0,013 (0,214) 0,021 (0,525) 
Eng Y22 o,o53 (o,332) 0,007 (0,024) 
E2^— n3" үзг" 0,047 (0,436) -0,004 (-0,023) 
т, 2(DF) 40,85 (14) 39,84 (12) 
GFI 0,977 0,978 

AGFI 0,941 0,933 

МЕ, 0,953 0,954 

NNFIo 0,985 0,981 

PNFI1o 0,476 0,409 


1) Faktorladungen der Indikatoren Go Pot La-, ба", Ex, +, BKAPK, die zur 
Beseitigung der Skalenunbestimmtheit der zugehörigen latenten Variablen 
bzw. wegen nur einer vorhandenen indikatorvariablen, auf den Wert 1,000 


fixiert wurden. 
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Störterms in der Gleichung der erwarteten Produktionsänderung (vgl. 
(7.4.1.1a) und (7.4.1.4a)) trotz Nichtnegativitätsrestriktion mit einem Wert 
von Null geschätzt und aus Identifikationsgründen auf Null gesetzt wurde. 
Einen Hinweis darauf, daß ein möglicher “Heywood Case in Verbindung mit 
der Produktionsgleichung auftreten kann, gab der Triple-Test auf 
Normalverteilung. Im überwiegenden Teil der auf dem 1%- bzw. 5%-Niveau 
abgelehnten Triple ist die Indikatorvariable Q, in ihrer Plus- bzw. 
Minusausprägung enthalten (vgl. Tabellen lila — IVb). 


Der Stabilitätstest der Beta-Matrix für die Existenz der simultanen 
Effekte zwischen endogenen latenten Variablen führte in allen geschätzten 
Modellen zu keiner Ablehnung. Die größten Eigenwerte der Beta-Matrizen 
waren stets kleiner als 1. Somit existieren die berechneten direkten und 
indirekten Effekte und sind ebenfalls stabil. 


Ein Vergleich aller Schätzergebnisse zeigt, daB mit Ausnahme der 
Faktorladungen des MeBmodells der Anteil der nichtsignifikanten 
Parameterschätzungen für die mit dem INSEE-Datensatz überprüften 
Modelle sowohl bei Anwendung des ML- als auch des ADF-Schätzverfahrens 
deutlich größer ist. Dies ist nicht zuletzt auf den im Vergleich zum 
IFO-Datensatz geringen Stichprobenumfang von N = 230 zurückzuführen.®* 


7.4.2.1 Die direkten Effekte zwischen den Einflußfaktoren 


Im einzelnen bestätigen die Ergebnisse für deutsche und französische 
Unternehmen die bezüglich der Nachfrage- und Kostenüberraschungen 
getroffenen Aussagen des theoretischen Modells. In konjunkturellen 
Aufschwungs- und Rezessionsphasen führen positive (negative) 
Nachfrageerwartungen E (vgl. Koeffizienten Ya Yas Ying” in Tabellen 
Va — Vib) zu einer verstärkten Ausdehnung (Verringerung) der erwarteten 
Produktionstätigkeit Jv zu Preiserhöhungen (Preissenkungen) He bei dem 
gleichzeitigen Versuch die Nettolagerbestände ns" bzw. den Lagerbestand 


84 Muthén (1989, S. 24-25) weist darauf hin, daB wenigstens ein 
Stichprobenumfang von N = 1000 erforderlich sei, um dem ADF-Verfahren 
gerechtwerdende aussagefähige Schätzergebnisse zu erhalten. 


Vgl. auch Muthdn (1988, S. 6-5). 
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ia” abzubauen (zu erhöhen). Generell sind die geschätzten 
Nachfrageeffekte Ya auf die Preisvariable Ha" nicht bzw. nur schwach 
signifikant mit größtem (Wert von 0,783 in Tabelle Vla. Interessant ist 
trotzdem die Tatsache, daB die franzósischen im Unterschied zu den 
deutschen Unternehmen іп Abschwungphasen eher dazu neigen, ihre 
Preiserwartungen trotz sinkender Nachfrage nicht nach unten sondern nach 
oben zu korrigieren tas" = -0,013 bzw. -0,954 in Tabelle Vb bzw. Vib für 
beide Modellstrukturen M,, M). 


Bei der Interpretation der Yaq „Koeffizienten ist zu beachten, daB die 
Lagerbestandsvariablen in М, und Mj über die entsprechenden 
Beurteilungsvariablen der Lager- bzw. Auftragsbestände abgebildet wurden. 
Unternehmen, die jetzt ihre Lager- bzw. Auftragsbestände als zu niedrig 
(zu hoch) bzw. zu groB (nicht ausreichend) beurteilen, haben іп der 
Vorperiode ihre Lager- und Auftragsbestände verringert (erhöht) bzw. 
ausgedehnt (abgebaut). Positive Nachfrageveründerungen (vgl. Tabellen Va 
und Vla) führen bei deutschen und französischen Unternehmen zu einem 
Abbau des gewünschten Nettolagerbestandes faa = 0,648; 0,565; 0,588). 
Die als nicht ausreichend beurteilten Lager an Endprodukten werden 
verringert wahrend die schon als ausreichend angesehenen 
Auftragsbestánde weiter ausgeweitet werden. Entsprechendes gilt bei 
asymmetrischer Behandlung der Lagerbestände Yay” = 2,967; 2,340; 
0,333), wobei die Koeffizienten der Lagerbestandsinderungen bei den 
deutschen Unternehmen ы” = 2,967 bzw. 2,340 in wl Tabellen Va, Via) 
im Vergleich zu Anderungen des Nettolagerbestandes Uva." - 0,648 bzw. 
0,565 in M,, Tabellen Va, Vla) deutlich gréBer sind. Auch hier sind die 
geschützten Koeffizienten für die deutschen Unternehmen meist hochgradig 
signifikant, wogegen für den INSEE-Datensatz die Parameter nicht oder nur 
in einem Fall schwach signifikant sind (Үз = 1,024; t = 1,304; vgl. 
Tabelle VIb). Umgekehrte Folgerungen ergeben sich bei Analyse der 
Wirkungen negativer Nachfrageveränderungen auf die Lager- und/oder 
Auftragsbestände (vgl. Tabellen Vb und Vib). 


Bei Betrachtung des Einflusses der exogenen Kostenvariablen Ба” auf 
die Preis-, Produktions- und  Lagerbestandsvariablen fällt auf, daß 
unabhängig vom verwendeten Schätzverfahren alle Koeffizienten Was mit 
Ausnahme der Preisreaktion deutscher Unternehmen in der Rezessionsphase 
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СОРЫ = -0,069 bzw. -0,075; Tabelle Vb) bei symmetrischer wie 
asymmetrischer Behandlung der Lagerbestände insignifikant sind. 
Ausschlaggebend dafür mag das Fehlen von aussagefähigen, 
unternehmensspezifischen Kostenvariablen im IFO- und 
INSEE-Konjunkturtest sein. Die im französischen Konjunkturtest enthaltene 
Variable der erwarteten Veränderung des nominalen Stundenlohnes BK geht 
in die Produktionsgleichung für alle geschätzten Modelle stets mit dem 
falschen Vorzeichen ein, was darauf schließen läßt, daß die Variable BK ein 
schlechter Indikator zur Abbildung realer Kostenänderungen ist. Allerdings 
besitzen die meisten der berechneten Koeffizienten die aus dem 
theoretischen Modell abgeleiteten Vorzeichen. 


Für deutsche Unternehmen zeigt sich zudem eine Preisrigidität (vgl. 
Blinder (1982, 5. 346) bei eintretenden Kostenänderungen. In 
konjunkturellen Abschwungsphasen (vgl. Tabelle Vb) werden 
Kostensenkungen nicht in Form sinkender Preise weitergegeben. Die Preise 
werden eher nach oben korrigiert [Yoo = -0,069 (-2,038) bzw. -0,075 
(-2,670)). Generell scheinen deutsche und franzƏsische Unternehmen іп 
ihrem Preisverhalten mehr auf Nachfrage- als auf Kostenšnderungen zu 


reagieren. 


Keine befriedigenden Ergebnisse zeigen die Modellschätzungen für деп 
Einfluß des exogenen Kostenfaktors auf den gewünschten Nettolagerbestand 
bzw. den gewünschten Lagerbestand an Endprodukten sowohl für die 
deutschen als auch französischen Firmen. Die geschätzten Parameterwerte 
Yap sind alle insignifikant mit wechselnden meist falschen Vorzeichen, was 
insbesondere für die ADF-Schštzung der Modelle M,, м; in der 
Aufschwungsphase zutrifft. Kostenschocks werden nicht durch Reaktionen 
mit деп Lägern und/oder Auftragsbeständen absorbiert (vgl. Seitz (1989, S. 
139, 176)). 


FaBt man die Ergebnisse bezüglich der Effekte дег exogenen Nachfrage- 
und Kostenfaktoren in der Aufschwungs- und Rezessionsphase zusammen, 
so zeigt sich eine Dominanz der Wirkungen der erwarteten 
Nachfrageänderung gegenüber Kostenänderungen auf die Ausdehnung bzw. 
Einschränkung der erwarteten Produktionstätigkeit bei gleichzeitiger 
symmetrischer Veränderung der Lager- und/oder Auftragsbestände. Den 
Preisreaktionen der Unternehmen als Anpassungsinstrument kommt 
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demnach nur sekundšre Bedeutung zu. Zudem scheint eine gewisse 
“stickiness” der Preise (vgl. Carlson/Dunkelberg (1989, S. 322); Seitz 
(1989, S. 140-141)) vor allem nach unten vorzuherrschen, was durch die 
meist insignifikanten Parameterschätzungen bestätigt wird. 


Im folgenden soll näher auf die Ergebnisse der simultanen Beziehungen 
zwischen der Preis- und Produktionsplanung und der Lagerhaltung in den 
Modellen М;, м; eingegangen werden. Dabei zeigt sich fiir deutsche 
Unternehmen eine hohe Übereinstimmung in деп Schätzergebnissen für 
beide Modellstrukturen in der Aufschwungsphase bei Anwendung des ML- 
bzw. ADF-Verfahrens. Positive Produktionserwartungen п,“ erhöhen zwar 
die Wahrscheinlichkeit von Preiserhöhungen, diese führen aber nicht wie zu 
erwarten wäre zu künftigen Produktionseinschränkungen Ba; Bis” > 0). 
Dies könnte ein Indiz dafür sein, daß deutsche Unternehmen bei gegebenen 
Wachstumsaussichten versuchen über weitere Produktionserhöhungen 
zusätzliche Umsätze zu erzielen. Allerdings sind die Koeffizienten meist 
insignifikant. Ebenfalls nicht signifikant aber mit dem erwarteten negativen 
Vorzeichen gehen dagegen die positiven Preiserwartungen (8,2 іп Tabelle 
Via) der französischen Unternehmen іп die Produktionsgleichung der beiden 
Modelistrukturen М;, м, ein. 


Von besonderem Interesse ist die Simultanität der Beziehung zwischen 
den Lagerbestandsvariablen und der Produktionsplanung bei gegebenen 
positiven Nachfrage- und Kostenänderungen. Hier zeigen sich deutliche 
Unterschiede in den Ergebnissen der zwei geschätzten Modellversionen. Bei 
symmetrischer Behandlung дег Lagerhaltungsvariablen versuchen deutsche 
Unternehmen einen Teil ihres geplanten Produktionsanstiegs über die 
Reduktion des Nettolagerbestandes durch Lagerabbau bzw. 
Auftragsbestandserhöhung hay” = 0,168 bzw. 0,287 in Tabellen Va, Via) zu 
erreichen, was dem Motiv дег Produktionsglättung bei gestiegener 
Nachfrage widerspricht. Umgekehrt üben negative Nettolagerbestände einen 
signifikant negativen Einfluß auf die geplante Produktionsausweitung aus 
СОРЫ = -0,306 bzw. -0,352 in Tabellen Va, Via). Ursächlich dafür könnten 
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die in der Aufschwungsphase überproportional wachsenden 
Produktionskosten sein BD Dagegen scheint bei französischen Unternehmen 
(vgl. Tabelle Vla) eine Tendenz zur Produktionsglättung gegeben zu sein. 
Erwartete Nachfrageerhöhungen bewirken eine Zunahme der Produktion bei 
einem gleichzeitigen Abbau der Nettolagerbestände, die ihrerseits die 
Produktionstätigkeit erhöhen Тоғы = 0,250), wobei фе Nettolagerbestände 
aufgefüllt werden (84, * = -0,026). 


Eine eindeutige Bestätigung erfährt die von Blinder (1982) eingeführte 
"production-smoothing"-Hypothese, wenn die Nettolagerbestände in die zwei 
Komponenten Lager- und  Auftragsbestand ап Endprodukten getrennt 
werden. Das bedeutet, daß für das Halten einer Einheit an Lager- bzw. 
Auftragsbestand keine einheitllichen Kosten mehr angenommen werden. Für 
deutsche wie französische Unternehmen besitzen фе geschätzten 
Koeffizienten Bag $ Bia a ы” (vgl. Tabellen Va, Via) das erwartete 
Vorzeichen und sind zumeist signifikant. 


Dabei fällt besonders auf, daß die Unternehmen in konjunkturellen 
Aufschwungsphasen zwar versuchen den steigenden Absatz über Lagerabbau 
bei entsprechender Ausdehnung der Produktion und Wiederaufbau der Läger 
zu befriedigen aber gleichzeitig die Auftragsbestände (ya = 0,727 bzw. 
0,816 und 1,381 bei deutschen und französischen Unternehmen) verstärkt 
als Puffer bei positiven Nachfrageschwankungen einsetzen. Auf den ersten 
Blick widersprüchlich scheint der hoch signifikant negative Effekt hoher 
Auftragsbestände bei deutschen Unternehmen auf die erwartete positive 
Produktionsänderung zu sein d'So = -0,356 bzw. -0,424 bei ML- bzw. 
ADF- Schätzung). Eine Erklärung dafür wäre, daß deutsche Unternehmen 
zunehmend Auftragsbestände halten um so der Produktion bei hohen 
Grenzkosten auszuweichen, was durch den gleichzeitig signifikant positiven 
Einfluß (Baa = 0,493 in Tabelle Via) der Auftrags- auf die Lagerbestünde 
bekräftigt wird. Zudem wird versucht über die Erhöhung der Preise ба” = 


85 Vgl. im Gegensatz dazu König/Nerlove (1986, S. 198-199; 204), die im 
Rahmen eines bedingten log-linearen Weahrscheinlichkeitsmodells die 
theoretisch abgeleitete Folgerung einer positiven Assoziation von 
niedrigen/hohen Lager-/Auftragsbeständen mit einer Produktions- 


ausdehnung bei unternehmensspezifischen Nachfrageschocks bestätigen. 
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0,104 in Tabelle Vla) den Absatz zu vermindern, um so die 
Produktionsauslastung und damit die Produktionskosten zu senken (vgl. auch 
Zabel (1986, S. 352)). 


Im Unterschied dazu ist Ба” bei Betrachtung der französischen 
Unternehmen mit 0,135 positiv und signifikant von Null verschieden (vgl. 
Tabelle Vla). Volle Auftragsbücher erhöhen somit die Wahrscheinlichkeit 
künftig die Produktion auszuweiten. Entsprechendes gilt für деп 
Produktionseffekt bei steigender Nachfrage Baa” = 1,381 іп Tabelle Vila). 
Der wachsende Absatz wird zum Teil über Lagerabbau Yas” = 0,333) und 
vermehrte Produktion Yay = 0,307) befriedigt. Gleichzeitig werden die als 
zu niedrig beurteilten Lagerbestände РЫ = -0,139) durch eine verstarkte 
Produktionstätigkeit aufgefüllt, die selbst durch niedrige Lager angeregt 
wird (B4,* = 0,014). 


Die Aussagen lassen sich im wesentlichen auf das Verhalten in der 
Rezessionsphase übertragen, allerdings mit umgekehrtem Vorzeichen. 
Hervorzuheben sind neben der Dominanz des Nachfragefaktors die meist 
signifikanten Beziehungen zwischen hohen bzw. niedrigen Lager- bzw. 
Auftragsbeständen und den erwarteten Produktionseinschränkungen (Bis; 
Bars fas Bac? bei deutschen wie französischen Unternehmen, wenn von 
Asymmetrie in der Lagerhaltung ausgegangen wird (vgl. Modellstruktur м; іп 
Tabellen Vb, Vib). Zudem bewirken niedrige Auftragsbestände bei negativen 
Absatzerwartungen eine verstürkte Zunahme des Lagerbestandes Baa" = 
0,433 bzw. 0,247). Bezüglich дег Preisplanung ist anzumerken, daB die 
beiden Lagerbestandsvariablen entgegengesetzte Vorzeichen besitzen und 
der negative Effekt der Auftragsbestinde (Во. = -0,238 bzw. -0,610 іп 
Tabelle Vb) überwiegt, der für die französischen Unternehmen als hoch 
signifikant geschätzt wurde. Entgegen dem Ergebnis іп Kinig/Nerlove (1986, 
S. 204, Table 4) scheinen deutsche und französische Unternehmen іп 
rezessiven Phasen bei unzureichender Auftragslage eher mit 
Preiserhöhungen als -senkungen zu reagieren. 


Zusammenfassend zeigt sich, daß die zukünftige Nachfrageentwicklung 
den dominierenden Erklärungsfaktor in der Preis- und Produktionsplanung 
bei Lagerhaltung darstellt. Deutsche und französische Unternehmen 
versuchen Lager- und/oder Auftagsbestände als Puffer bei auftretenden 
Nachfrage- und Kostenschwankungen einzusetzen, was insbesondere durch 
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die empirischen Schätzungen des Modells м, bei asymmetrischer Behandlung 
der Lager- und Auftragshaltung bestätigt wird (vgl. auch Seitz (1989); 
König/Seitz (1989)). 


7.4.2.2 Die indirekten Effekte zwischen den Einflußfaktoren 


Bei der Interpretation der simultan getroffenen Entscheidungen über 
Preissetzung, Produktionshöhe und Lagerbestandsentwicklung der deutschen 
wie französischen Unternehmen wurden bis jetzt bestehende indirekte 
Effekte der jeweiligen Entscheidungsvariablen und der exogenen Kosten- und 
Nachfragefaktoren sowie daraus folgende Gesamteffekte vernachlässigt. 


Die Tabellen Vila — Vlllb weisen für deutsche und französische 
Unternehmen in der Aufschwungsphase alle direkten und indirekten sowie 
die resultierenden Gesamteffekte der latenten Variablen für die zwei 


analysierten Modellstrukturen М;, м; aus.88 


Dabei fallt auf, daB insbesondere die unternehmerischen 
Nachfrageerwartungen E in ihren indirekten und Gesamteffekten meist 
hoch signifikante Einflüsse auf фе Produktions-, Preis- und 
Lagerbestandsanpassung ausüben. Der Kostenfaktor E." scheint іт 
wesentlichen ohne Bedeutung zu sein. Mit Ausnahme des positiven, schwach 
signifikanten Gesamteffektes von 0,197 bzw. 0,198 (vgl. Tabellen Vllla,b) 
der erwarteten Zunahme des nominalen Stundenlohns BK auf die 
Preiserwartungen franzósischer Unternehmen sind alle übrigen t-Werte vor 
allem für die geschätzten Modelle der deutschen Unternehmen 
verschwindend gering. 


Die Ergebnisse belegen die auf der Grundlage der berechneten direkten 
Effekte abgeleiteten Schlußfolgerungen. Von besonderem Interesse sind 
jedoch die ausgewiesenen indirekten Effekte. 


Positive Veränderungen der Nachfrage E besitzen bei deutschen und 
französischen Unternehmen einen signifikanten indirekten Effekt zur 


86 Entsprechende Tabellen der indirekten und Gesamteffekte wurden für die 
Modellstrukturen Mi, м; der Rezessionsphase berechnet, auf deren 
Darstellung hier verzichtet wird. 
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Tabelle Vila: Effektzerlegung aller linearen Einflüsse”? auf die 
Produktionserwartungen » s die Preiserwartungen as" und die 
Nettolagerbestandsentwicklung We" von deutschen Unternehmen des 
Verarbeitenden Gewerbes in der Aufschwungsphase, 1986 (t-Werte in 
Klammern) 


auf Direkte Effekte Indirekte Effekte 

von * ж ж ж ж ж 

Ny Na nə 74 "n2 13 
ny = 0,218 0,278 -0,093 -0,020 -0,009 
(0,340) (0,886) (-0,888) (-0,049) (-0,018) 
lia" 0,025 - 0,088 -0,030 -0,001 -0,002 
(0,049) (0,120) (-0,130) (-0,016) (-0,022) 
Ha" -0,352 - - 0,033 -0,069 -0,098 
(-2,701) (0,693) (-0,049) (-0,614) 
Sc 1,535 0,036 0,565 -0,323 0,264 0,374 
(10,033) (0,007) (1,714) (-2,366) (0,049) (1,100) 

GEN -0,0001 -0,0002 -0,0001 о,о0002)-о,ооо02) о,оооо2) 


(-0,0023) (-0,0043) (-0,0006) (0,0122) (0,0066) (0,0101) 


auf Gesamteffekt 
von т ж ж 
14 12 ns 
i. -0,093 0,198 0,278 
(-0,886) (0,049) (0,677) 
nə" -0,006 -o,oot 0,086 


(-0,023) (-0,016) (0,131) 


13 -0,319 -0,069 -0,098 
(-3,408) (-0,049) (-0,614) 
Ee 1,212 0,300 0,939 
(15,076) (3,491) (11,521) 
Es” -0,0001 -0,0002 -0,0001 


(-0,003) (-0,005) (-0,003) 


1) Die berechneten Effekte ergaben sich іт Rahmen der ADF-Schätzung. 
2) Die jeweiligen Koeffizienten wurden nur auf drei Nachkommastellen in der 
Genauigkeit geschätzt. Die Werte in Klammern geben hier die 


entsprechenden Standardfehler wieder. 
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Tabelle  Vilb: Effektzerlegung aller linearen Einflüsse?’ auf die 
Produktionserwartungen Ты Фе Preiserwartungen We und die 
Lager- und Auftragsbestandsentwicklung Wa РШ уоп deutschen 


Unternehmen des Verarbeitenden Gewerbes in дег Aufschwungsphase, 
1986 (t-Werte in Klammern) 


auf Direkte Effekte Indirekte Effekte 
von * * * * * * * * 
14 Лә 73 Na 11 No 13 Na 
п 0,078 -1,450 0,816 -0,369 0,006 0,534 -0,301 
(0,18) (-2,709) (10,478) (-3,449) (0,030) (2,618) (-2,951) 
"a" 0,039 = = - -0,014 0,003 -0,035 0,020 
(0,515) (-0,500) (0,125) (-0,515) (0,526) 
Nz 0,167 0,021 - - -0,061 0,014 -0,154 0,087 
(1,225) (0,129) (-0,897) (0,137) (-1,621) (1,476) 
Ng -0,424 0,104 0,493 = 0,159 -0,035 0,159 -0,217 
(-3,008) (0,408) (5,639) (1,710) (-0,136) (1,710) (-3,391) 
E 1,461 0,090 2,340 - -0,288 0.204 -1,701 0,957 
(10,925) (0,091) (3,314) (-2,618) (0,213) (-2,498) (11,963) 
Ea” -0,0002 -0,0001 0,000 - +0,0002) +0,0002) +0,0002) -о,ооо2) 
(-0,0005)(-0,005) (0,000) (0,013) (0,005) (0,040) (0,023) 
auf Gesamteffekt 
von ы n2" i n," 
n," -0,369 0,084 -0,916 0.515 
(-3,449) (0,138) (-2,186) (6,280) 
na" 0,025 0,003 -0,035 0,020 
(0,532) (0,125) (-0,515) (0,526) 
n4" 0,106 0,035 -0,154 0,087 
(1,536) (0,278) (-1,621) (1,475) 
n4" -0,265 0,069 0,622 -0,217 
(-4,569) (1,015) (5,000) -3,391) 
E Ara o,294 0,639 0,957 
(12,890) (3,458) (5,917) (11,963) 


£o" -0,0002 -о,0002) -0,0007) -о,ооо2) 


(0,028) 


(0,041) 


(0,046) 


(0,023) 


1) Die berechneten Effekte ergaben sich іт Rahmen der ADF-Schätzung. 


2) Die jeweiligen Koeffizienten wurden nur auf drei Nachkommastellen in der 


Genauigkeit 


entsprechenden Standardfehler wieder. 


geschätzt. 


Die 


Werte 


In Klammern 


geben 


hier 


die 
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Tabelle Villa: Einflüsse auf die 


Produktionserwartungen iy die 


Effektzerlegung aller linearen 
Preiserwartungen we und die 
Nettolagerbestandsentwicklung пз“ von franzésischen Unternehmen des 
Verarbeitenden Gewerbes in der Aufschwungsphase, 1986 (t-Werte in 
Klammern) 


auf Direkte Effekte Indirekte Effekte 


von * ж ж ж ж * 
1; 12 1з Ny No 13 
n E 0,017 -0,026 -0,007 0,060 0,0002? 
(0,010) (-0,021) (-0,021) (0,022) (0,018) 
ja -0,041 = = 0,0002’ -0,001 0,001 
(-0,678) (0,014) (-0,013) (0,020) 
na” 0,250 -0,224 - 0,007 0,008 -0,007 
(1,574) (-0,312) (0,088) (0,013) (-0,021) 
ы 0,236 0,296 0,588 0,37 -0,123 -0,010 
(1,810) (0,783) (1,162) (1,384) (-0,326) (-0,021) 
0,018 0,76 -0,095 -0,032 0,021 о,о002) 
(0,137) (0,832) (-0,223) (-0,281) (0,233) (0,005) 
auf Gesamteffekt 
c" n, na" їз“ 
. -0,007 0,023 -0,026 
(-0,021) (0,013) (-0,021) 
a” -0,041  -0,001 0,001 
(-0,631) (-0,013) (0,020) 
nə. 0,257 -0,218 -0,007 
(2,448) (-0,616) (-0,021) 
E 0,373 0,173 0,578 
(4,099) (1,418) (4,346) 
Ea" -0,014 0.197 -0,095 
(-0,212) (0,995) (-0,224) 


1) Die berechneten Effekte ergaben sich im Rahmen der ADF-Schätzung. 
2) Die jeweiligen Koeffizienten wurden nur auf drei Nachkommastellen in der 
Genauigkeit Werte іп Klammern hier die 


geschätzt. Die geben 


entsprechenden Standardfshler wieder. 
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Tabelle Vilib: Effektzerlegung aller linearen Einflüsse?’ auf die 
Produktionserwartungen ys die Preiserwartungen ie und die Lager- 
und Auftragsbestandsentwicklung йа > CH von franzésischen 


Unternehmen des Verarbeitenden Gewerbes in der Aufschwungsphase, 


1986 (t-Werte in Klammern) 


auf Direkte Effekte Indirekte Effekte 
ven * * ж ж * ж * * 
14 No Da Na 14 No 13 14 
"4 - 0,038 -0,139 1,381 0.272 -0,033 0,366 0,367 
(0,028) (-0,029) (3,223) (1,528) (-0,071) (0,865) (1,241) 
127 -0,051 - - - -0,014 -0,0002) -0,012 -0,090 
(-0,958) (-0,933) (0,067) (-0,052) (-0,957) 
пз“ 0,014 -0,050 - - 0,007 0,0002) 0,004 0,029 
(0,224) (-0,166) (0,368) (0,022) (0,050) (0,279) 
n4" 0,153 -0,018 0,230 - 0,048 -0,011 0,036 0,278 
(2,598) (-0,051) (0,256) (1,371) (-0,052) (0,051) (2,260) 
E" 0,307 0,186 0,333 - 0,079 -0,015 0,069 0,532 
(3,563) (0,475) (0,235) (2,026) (-0,038) (0,051) (3,773) 
£2" 0,002 0,95 -0,068 - -0,014 0,003  -0,002 -0,018 
(0,032) (0,943) (-0,266) (-0,700) (0,115) (-0,047) (-0,170) 
auf Gesamteffekt 
von ge lla" 13“ Wi 
n" 0,272 0,005 0,227 1,757 
(1,528) (0,004) (0,050) (2,646) 
Ng -0,065 -0,0002) -0,012 -0,090 
(-0,985) (0,067) (-0,052) (-0,957) 
пз“ 0,021 -0,050 0,004 0,029 
(0,284) (-0,169) (0,050) (0,279) 
n4" 0,201 -0,029 0,266 0,278 
(2,337) (-0,105) (0,878) (2,260) 
&' 0,386 0,171 0,402 0,532 
(4,289) (1,413) (2,831) (3,773) 
E," -0,012 0,198 -0,070 -0,016 
(-0,176) (1,000) (-0,288) (-0,170) 


1) Die berechneten Effekte ergaben sich im Rahmen der ADF-Schätzung. 
2) Die jeweiligen Koeffizienten wurden nur auf drei Nachkommastellen in der 


Genauigkeit geschätzt. Die Werte in Klammern geben hier die 


entaprechenden Standardfehler wieder. 


Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4 
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM 
via free access 


164 


Ausdehnung der Auftragsbestünde (0,957 bzw. 0,532 in Tabellen Vilb, 
Villb). Dis Unternehmen versuchen somit die Auftragsbestände als 
zusätzlichen Puffer neben den Lagerbeständen bei einer günstigen 
Nachfrageentwicklung einzusetzen (vgl. auch Seitz (1989, S. 181)). 


Der signifikant negative indirekte Effekt der Nachfrageerwartungen auf 
die Lagerbestandsbeurteilungsvariable (-1,701 in Tabelle Vilb) bestätigt den 
Wunsch deutscher Unternehmen trotz verstärkten Lagerabbaus einen Teil 
der nachfrageinduzierten Produktionsausweitung auf Lager zu produzieren, 
um so weiteren zukünftigen Kostensteigerungen auszuweichen. 


Nicht erklärt werden kann der signifikant negative indirekte Effekt von 
E auf die erwartete Produktionserhöhung (-0,323 bzw. -0,288 fiir М. 
bzw. м; in Tabellen Vlla,b) von deutschen Unternehmen, дег vorwiegend 
durch die entsprechenden negativen direkten bzw. indirekten Effekte (Ba = 
-0,352 bzw. -0,061) дег Produktionserwartung auf den gewünschten Netto- 
bzw. zu niedrig beurteilten Lagerbestand zustandekommt. insgesamt 
überwiegt in beiden Modellstrukturen der signifikant positive direkte Effekt 
der Nachfrageerwartungen. 


Hinsichtlich der indirekten Effekte zwischen деп endogenen latenten 
Entscheidungsvariablen ist festzuhalten, daß für deutsche Unternehmen bei 
asymmetrischer Behandlung der Lagerbestandsvariablen gewisse negative 
Substitutionsbeziehungen zwischen den Produktionserwartungen und Lager- 
bzw. Auftragsbeständen bestehen (vgl. 0,534 und -0,061 bzw. -0,301 bzw. 
0,159 in Tabelle Vilb). Je niedriger (höher) die  Lagerbestünde 
(Auftragsbestände) beurteilt werden, umso geringer (größer) ist die 
Wahrscheinlichkeit der Erhöhung der Produktion. Dabei überwiegt der 
indirekte Effekt der Auftragshaltung, der zudem im Vergleich zum 
indirekten Effekt der Lagerbestände signifikant ist. Dies kann als weiteres 
Indiz für die größere Bedeutung der Auftragsbestandshaltung im Rahmen 
des Anpassungsprozesses bei positiver Nachfrageänderung angesehen 
werden. Verstärkt wird dieser Eindruck durch die positiven, beinahe 
signifikanten, indirekten Beziehungen zwischen den Lager- und 
Auftragsbestandsbeurteilungsvariablen (vgl. 0,087 bzw. 0,159 in Tabelle 
УНЫ), was sich insbesondere im hoch signifikant positiven Gesamteffekt 
niederschlägt, der mit 0,622 den Effekt der Lagerbestände um ein 


Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4 
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM 
via free access 


165 


Vielfaches Ubersteigt. Die indirekten Effekte belegen детпасһ den aus der 
Theorie abgeleiteten negativen Zusammenhang zwischen Lager- und 
Auftragsbeständen 87 (vgl. König/Nerlove (1986, 5. 202, 205)). 


Ähnliche Aussagen lassen sich für französische Unternehmen ableiten. 
Allerdings sind die Effekte in ihren Größenordnungen deutlich kleiner und oft 
nieht signifikant. 


Die indirekten Effekte zwischen den Preis- und Produktionserwartungen 
weisen teilweise widersprüchliche Vorzeichen für alle geschätzten Modelle 
auf und sind vernachlässigbar gering. Die gegebene Insignifikanz der 
Parameter kann ebenso wie bei den direkten Effekten als Hinweis auf eine 
mögliche Unabhängigkeit der Preis- und Produktionspläne bei deutschen wie 
französischen Unternehmen angesehen werden (vgl. auch Seitz (1989, 
5. 140)). 


87 vgl. König/Seitz (1989, 5. 430-431), die im Rahmen von 
unternehmensspezifischen Panelschätzungen keine signifikanten direkten 
Beziehungen zwischen den Bestandsvariablen festatellten. 


Vgl. auch Seitz (1989, S. 180-181). 
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8. Ein dynamisches Modell des Preis-, Produktions- und 
Lagervehaltens der deutschen Unternehmen des Verarbeitenden 
Gewerbes 
Nachdem im vorangegangenen Kapitel die Preis-, Produktions- und 


Lageranpassung der deutschen und französischen Unternehmen bei sich 
verändernden Nachfrage- und  Kostenstrukturen im Rahmen einer 
komparativ-statischen Analyse ausführlich in ihren direkten und indirekten 
Wirkungsketten dargestellt wurden, soll im folgenden die Formulierung und 
Schätzung eines dynamischen Modells des Unternehmensverhaltens іт 
Vordergrund stehen. 


Panelschätzungen auf Unternehmensebene erlauben es, den 
Anpassungsprozeß der Unternehmen über die Zeit zu beurteilen und 
mögliche Instabilitäten des  Anpassungsprozesses festzustellen.®® Bei 
gegebener Stabilität der über die Zeit geschätzten Koeffizienten besteht 
zudem die Möglichkeit auf der Grundlage der entsprechenden Koeffizienten 
Prognosen Uber die zukünftige Preis- und Produktions- sowie 
Lagerbestandsentwicklung durchzuführen. Das mit LISREL VI implementierte 
Panelmodell wurde zunächst als linear stochastisches 
Differenzengleichungssystem (vgl. Arminger/Müller (1989)) für den 
Zeitraum von 1985-1987 geschätzt. Die interessierenden 
Strukturkoeffizienten der verzögerten endogenen sowie der exogenen 
latenten EinfluBfaktoren wurden anschließend in die entsprechenden 
Koeffizienten eines dynamischen Differentialgleichungsmodelis transformiert 
(vgl. Arminger (1986)), um so Aussagen über die zeitliche Stabilität des 
unterstellten Prozesses machen zu können. 


Hinsichtlich des — überprüften dynamischen 3-Wellen-Modells ist 
einschränkend anzumerken, daß es auf der Grundlage des zur Verfügung 
stehenden Datenmaterials nur für die deutschen Unternehmen in der 


88 Vgl. Chamberlain (1980, 1984) sowie Hsiao (1986) für einen 
umfassenden Überblick über Panelschätzungen und damit verbundene 
methodische Probleme. 

Vgl. ebenso Arminger (1984) für die Behandlung von Paneimodellen mit 


qualitativen abhängigen Variablen im sozioókonomischen Bereich. 
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Modellstruktur M, mittels dem Maximum Likelihood Verfahren sinnvoll 
geschätzt werden konnte. Bei der Konstruktion eines дет IFO-Datensatz 
entsprechenden Unternehmenspanel (N = 1112 Unternehmen) ergab sich für 
Frankreich nur ein Panel von N = 71 Unternehmen, die alle erforderlichen 
Fragen von 1985-1987 vierteljährlich beantwortet haben. Asymptotisch 
verteilungsfreie Schätzungen des Panel-Modells konnten aufgrund der Größe 
des Modells und den damit verbundenen Kapazitätsproblemen der 
PC-Version von LISREL VII nicht durchgeführt werden. 


Nach ausführlicher Darstellung der Implementierung des Panel-Modells 
in LISREL als linear stochastisches Differenzengleichungssystem im 
nächsten Abschnitt erfolgt die Kommentierung und Interpretation der 
Schätzergebnisse, dem sich die Erweiterung auf das 
Differentialgleichungsmodell anschließt. Im Anhang zu dieser Arbeit ist das 
vollständige LISREL-Programm des Panelmodells enthalten. 


8.1 Die Implementierung des linear stochastischen 
Differenzengleichungsmodells im Rahmen des allgemeinen 
LISREL-Ansatzes 


Den Ausgangspunkt des 3-Wellen-Panelmodells bildet die Modellstruktur М, 
(vgl. Abbildung D, deren Strukturgleichungen an dieser Stelle nochmals als 


(8.1.1) Produktionsgleichung: 
M = Brana + Виз 13 + тат 87 + а 62 ti 
(8.1.2) Preisgleichung: 


Na = Bay ny + Ta; oy t Yoo be" PES 
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(8.1.3) Nettolagerbestandsgleichung: 


ж ж ж ж 
"3 = Ba, ny + Bao Na x үзі 5 bi Үзг 52 = ©з 


wiedergegeben werden. 


Für die jeweiligen latenten Variablen liegen jetzt zugehörige 
Indikatorvariablen für die Jahre 1985 — 1986 — 1987 vor. Da nur drei 
Zeitpunkte berücksichtigt werden, wird das dynamische Modell als 
autoregressiver ProzeB erster Ordnung dargestellt und geschätzt. 


Die allgemeine Form des linearen Panelmodells mit einem 
autoregressiven Prozeß erster Ordnung auf der Strukturebene läßt sich 
durch 


(8.1.4) Hg = ATUS pecs + SIS 3 + ТТЫ + “Жы 


beschreiben, mit М als Stichprobenumfang, Т als Anzahl der betrachteten 
Zeitpunkte und u," als unbeobachtete, unabhängige zeitkonstante Variable, 
die dem unternehmensspezifischen "fixed effect" entspricht. Die Matrizen 
A* bzw. в,” enthalten die Regressionskoeffizienten der latenten endogenen 


auf die verzögerten latenten епдодепеп Variablen bzw. die 
Regressionskoeffizienten der latenten еходепеп Faktoren. Dabei wird flir die 
Störtermvariablen Da angenommen, daB E(C. Ke = 0, ELL hi | = 


Ellie) und EI ," C, ,') = 0, für t 7 s, ist (vgl. Arminger/Müller (1989, S. 
129)). 


Das in (8.1.4) gegebene Strukturgleichungsmodell in den latenten 
Variablen wird mit den beobachtbaren Indikatoren durch ein entsprechendes 
faktorenanalytisches Meßmodell für y, ,* und x, 17, 


(8.1.4) Yi. =A “л, o + А 
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verknüpft werden. 


Aufgrund der Korrelation der unternehmensspezifischen Effekte u* mit 
den erklárenden Variablen fits š Ea sowie der Korrelation von Ша” mit 
Bag ER wird zur Vermeidung von inkonsistenten Schätzungen der 
Strukturkoeffizienten {vgl. Hsiao {1986, 6. 75-76)) eine 
Instrumentvariablenschätzung des Modells durchgeführt. Die Verwendung 
von Instrumentvariablen löst außerdem das Problem der Wahl von 
geeigneten Anfangsbedingungen des dynamischen Prozesses. Die so 
bestimmbaren Schätzer der Parameter sind konsistent und unabhängig von 
den Startbedingungen. Die Startwerte des Prozesses selbst ergeben sich 


aus der Instrumentenschätzung (vgl. Hsiao (1986, S. 89-90)). 


Die verwendeten  Instrumentvariablen z, besitzen die folgenden 
Eigenschaften: 


i) Eist, Be 7 0, d.h. die Variablen des Instruments sind mit 4 c 
korreliert, 


ii) E(z, C, Se = 0, d.h. die Variablen des Instruments sind unkorreliert mit 
den Störtermvariablen С, кы 


Gültige Instrumente 2, für n, ar wären demnach т, dca bzw. 
BEN x Tas 
Allerdings wurde im nachfolgenden Paneimodell eine von 


Bowden/Turkington (1984) eingeführte modifizierte Form des 
Instrumentvariablenprinzips verwendet, das die Implementierung und 
Schätzung der Instrumentvariablen im Rahmen des LISREL-Programmes 
wesentlich erleichtert. An Stelle der Instrumente ocu" für TRA werden 
die orthogonalen Projektionen NT j von RS auf den von den Variablen 
Beer aufgespannten Unterraum herangezogen. Die modifizierten 


89 Es gilt: 1/МріітЕт,, 175)” 7 O. 
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Instrumente ni = gehen dabei aus der Regression von ni "mi auf n cA" 
hervor (vgl. Bowden/Turkington (1984, S. 24-26); Arminger/Müller (1989, 
S. 118-120)). 


Ausgehend von der durch (8.1.1) — (8.1.4) beschriebenen Modellstruktur 
М, lauten die Gleichungen des zugehörigen 3-Wellen-Panelmodells nach der 
Differenzenbildung nu = еа zur Eliminierung дег unternehmens- 
spezifischen Effekte ui. für t = 2 


(8.1.5a) . = ABa РЫ + бүз n3 4" Í bia) * Vala" 
BSD Sio a = ASUB neat 6247) eres 

(81.50). mia = Ai. ua ^ тұта Osa * Veo, 
und für t - 3 


(8.1.68) n, 3” - .. = ay (1, 2“ - Yao ` 1447 Ы Bio (ng a" = " 2.2) 


T CPP E 13.2") Ы Yu Eia" B al 


id te (Baal 7 Ta т (C, a" Е си,а“), 


[8.56b) iga —n52" = Sao (no 2" -9аа- Hay ) * boy (gs * Ha ) 


fona hig e Sup | * Yes Gee р 


=F (Са з“ Е 2.29. 
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(8.1.6c) 13,3" "a2 ` ass (13, 2" uc ` ns 4") * Bay (n, з" E ҒЫ 


TUM Bas (ta з“ = n2,2 ) + gan Sica u bal 


ж * ; + > 
+ Yao (бәз - Ба 2) + aa T ask 


wenn zeitliche Homogenität der Strukturkoeffizienten Bi T 7 c 


t = 2,..,T, unterstellt wird. Aus (8.1.6a) - (8.1.6c) ist ersichtlich, daß an 
Stelle der Regressoren (saca = а-а” die modifizierten Instrumente 
ae - а-а”) herangezogen wurden, wobei sich ET = Ша” - Vi 4-4 
aus dem Regressionsmodell (8.1.5а) - (8.1.5с) ergibt (vgl. Arminger/Müller 
(1989, S. 142)). 


und Y 


Die Umsetzung des linear stochastischen Differenzengleichungssystems 
erfolgte in Anlehnung an die allgemeine Vorgehensweise іп Arminger/Müller 
(1989, S. 156-158). 


Zur Implementiertung des Panelmodells unter Berücksichtigung der 
eingeführten Restriktionen wurden alle beobachtbaren und  latenten 
endogenen bzw. exogenen Variablen im Sinne eines Faktorenmodells als 
Indikatoren у; und latente Variable dia mit den zugehörigen Fehler- und 
Störtermvariablen und Ge formuliert, was zudem die Modellierung 
der Autokorrelation der  MeBfehler der Indikatoren über die Zeit 
ermöglichte. 


Durch Einführung von Phantomvariablen, denen keine direkt 
beobachtbaren Variablen entsprechen, wurden die sowohl positiv wie negativ 
in die Gleichungen (8.1.54) — (8.1.6c) eingehenden Variablen lans 2.” 
уі. sowie re und hia abgebildet. Insgesamt enthält das Modell auf der 
Strukturebene 24 latente Variable n*. 


Im einzelnen sind die Strukturgleichungen des für die Modellstruktur M, 
formulierten und für деп Zeitraum von 1985-1987 geschätzten 
3-Wellen-Panelmodells durch 


(8.1.7) л" (= & 9") = Су, 
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(8.1.8) ng” (= Ea. 
(8.1.9) ПЫ” (= . = Bag лү", mit Bad = -1, 
(8440) ng” (= Eaa ) = bag ng, mit bas = =1, 


(8.1.1) ng* (= & 32) = Sg". 


(8.1.12) ite (= ағы Б kas 
17 (= 114 1 ) Hs" Ба” 
(8.113) m 1-534 |= By” je" | ғы” 
Ng (= nə Ee ge? h 
0 Bre” Bro” 
mit B,* = Bas" 0 0 ` 
Bor" Boe O 


(8.1.14) туо“ (= пу") = Bes ge, mit Bes = -1, 
(8.115) луу" (= -n2a ) = Bue та“, mit Bue 5-1, 


(8446) 7424 (= -n3,4,') = бүр "лә", mit Base = -1, 


(8.2) mna (5 9 = Ga", 
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(8.1.18) 1,47 (= -у2 2) = Са", 


(8.1.19) hie (= "ua 9) = gw 


ж ж ж 
146 17 146 
(8.1.20) т; ЕА Ing | EB me |, 
ж * * 
718 nə Ns 
mit 
ж ж ж 
В 6,7 0 916,17 916,18 
A= "(se [und Bo | Biz yg 0 P 
* ж ж 
Bue a 918.16 518,17 0 
ж ж ж ж n . 
149 140 114 12 е 
ж _ АФ ж ж * ж 1 
* ж ж ж 1 
121 Nie 114? 118 и 
16 
тії 
ж ж ж ж 
844 919,10 919,13 19.16 
* _ * EN * * * 
A = |а | = $20.11 920.14 820,17 
* * * * 
833 824,12 921,15 Borie 
und 
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ж * * ж ж 
vi Bue з Bios В 9,5 519.6 | 
+ _ ж = * * ж ж 
8, - JD ü 920.3 B20,4 920.5 820.6 , 
* * * * « | 
543 821.3 821,4 821,5 В 21,6 | 
ж + ж 1 
N22 * * 122 Las 
А " 7146 117 Та А 4 a 
(8.1.22) 123 = Bs * * + B, UE + бәз KR 
"ig Про "a1 
ж ж ж 
124 124 C24 
mit 
ж ж 
0 $22.23 22,24 
* _ ж 
B, = 923.22 0 0 
ж ж 
924,22 824,23 0 
und 
* * 
P2216 —P22,19 1 1 
ж _ ж ж = 
B, = 923.17 823.20 E 1 1 , 
* * 
P2418 9242! 1 1 


spezifiziert. Während фе Matrizen B,*, Ва» в,” die simultanen 
Beziehungen zwischen деп Preis- und Produktionserwartungen sowie der 
Nettolagerbestandsentwicklung für t = 1,...,3 wiedergeben, entsprechen die 
Koeffizientenmatrizen A, A", в,” den im allgemeinen Differenzengleichungs- 
modell (8.1.5а) - (8.1.6c) definierten Koeffizientenmatrizen der 
Instrumentenregression, des Einflusses der verzügerten latenten endogenen 
Variablen ҒА bzw. ha sowie der latenten exogenen Nachfrage- und 
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Kostenfaktoren a, ba. Gleichung (8.1.21) stellt die eigentlich 
abhängigen Variablen des Differenzengleichungssystems dar. Die 
Gleichungen der Variablen lia PE hia s Wy à Mag ` sowie he oes 
wurden als Phantomvariable definiert und besitzen deshalb keine 


x des ursprünglichen 


Fehlerterme. Die Fehler быз - G,2 
Differenzenbildungsmodells sind als baa subs in (8.1.22) enthalten. Um 
die zeitliche Homogenität der Strukturkoeffizienten und der verzögerten 
latenten endogenen Variablen Zu gewährleisten, wurden 


Gleichheitsrestriktionen der Form 

(8.1.23a) B,* = Ba = B,*, 

(8.1.23b) а,,* = a22% = ass 

(8.1.23c) by,” = bya” = b,4*, mit Bigg” = Bigs > Bigg” "ee usw. 


eingeführt. Entsprechend werden die Faktorladungen der zu den jeweiligen 
latenten Variablen gehörigen Indikatoren im MeBmodell 


(8.1.24) na = Ay Da + eiut i = 1,...,25;4 = 1,2,3, 


für die drei Zeitpunkte gleichgesetzt. 


Auf die nähere Darstellung der Varianz-Kovarianz-Matrizen Ұ” und ©,- 
der Stör- und Fehlertermvariablen baa Ри 
Varianzen und Kovarianzen der latenten endogenen und exogenen Faktoren 
wird hier verzichtet (vgl. stattdessen LISREL-Programminput im Anhang). 
Es sei jedoch angemerkt, daB die Fehler va der Instrumentenschätzung (im 
Modell die Variablen UT I ia ТТЫ пісһі ті деп Недгеззогеп РЫР na 
n9" korreliert sein dürfen. Dagegen kónnen sie beliebig mit den exogenen 
Variablen des Modells — korrelieren (vgl. Arminger/Miller (1989, 
S. 145-146)). 


und der darin enthaltenen 


Abbildung ІІІ veranschaulicht das für deutsche Unternehmen in der 
Aufschwungsphase 1985 — 1986 — 1987 empirisch überprüfte dynamische 
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Modell des Unternehmensverhaltens zur Erklärung der Preis-, Produktions- 
und Lagerbestandsanpassung bei eintretenden Nachfrage- und 
Kostenünderungen. Aus Gründen der Übersichtlichkeit sind die 
Autokorrelationen der Meßfehler Ma Ta 


Desweiteren wurde auf eine komplexere Verknüpfung der verztgerten 


Š nicht gekennzeichnet. 


latenten endogenen Variablen n, mit n, ҚЫ verzichtet. 


8.2 Die Ergebnisse des linear stochastischen Differenzen- 


gleichungsmodells 


Bevor die Schätzergebnisse des dynamischen Modells im einzelnen 
dargestellt und kommentiert werden, soll noch auf eine Besonderheit in der 
Modellschätzung eingegangen werden, was nicht zuletzt in der qualitativen 
Natur des verwendeten  Datenmaterials der meisten zur Schätzung 
herangezogenen Variablen begründet liegt. 


Zur Berücksichtigung der qualitativen Informationen wurde die Matrix 
der polychorischen und polyserialen Korrelationen zwischen den latenten 
Variablen bestimmt. Dabei werden die Varianzen der den ordinalen 
Indikatoren zugrundeliegenden latenten Variablen? wegen der fehlenden 
Bestimmbarkeit der Kategoriengröße und der Normalverteilungsannahme auf 


den Wert 1 festgesetzt (vgl. Jöreskog/Sörbom (1986, S. 1-5)). 


Aus diesem Grund enthält das geschätzte Panelmodell keine 
unternehmensspezifischen Effekte, da die Modellierung von Mittelwerten in 
LISREL auf der Grundlage einer Korrelationsmatrix die Verfügbarkeit der 
Mittelwerte und Varianzen der ordinalen Variablen erforderlich macht. Die 
Varianzen der Indikatorvariablen geben zudem Aufschlu8 darüber, ob sich 
die zugehörigen Varianzen der MeBfehler sowie die der Störterme über die 
Zeit verändern (vgl. Arminger (1987, S. 343-344)). Trotzdem lassen sich 
die Verdnderungen der Mittelwerte und Varianzen der zugrundeliegenden 
latenten Variablen bei gegebenen Paneldaten der beobachbaren ordinalen 
Indikatoren durch Gleichheitsrestriktion der Schwellenwerte über die 


90 im statischen Modell bzw. Ein-Gruppenfall ist die Varianz der latenten 


Variablen nicht identifizierbar. 


Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4 
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM 
via free access 


178 


Panelzeitpunkte mittels der Kleinst-Quadrate Schätzung (OLS) einfach 
Бегесһпеп91, wenn der Schwellenwert bzw. фе Varianz дег latenten 
Variable aus Identifikationsgründen für den ersten Beobachtungszeitpunkt 
auf O bzw. 1 fixiert werden. Die berechneten Mittelwerte und Varianzen der 
latenten Variablen können dann relativ zum ersten Zeitpunkt interpretiert 
werden (vgl. Arminger (1987, S. 345-346)). Allerdings ist das von Arminger 
(1987) vorgeschlagene Verfahren zur Berechnung der Mittelwerte und 
Varianzen nur für beobachtbare ordinale Variable mit einer Kategorienzahl 
> 3 anwendbar. Wegen der vorzunehmenden Restriktionen bezüglich der 
Schwellenwerte und Varianzen im ersten Panelzeitpunkt ist die OLS- 


Schätzung auf die hier vorliegenden dichotomen Variablen nicht übertragbar. 


Um dennoch einen Überblick über die zeitliche Veränderung der 
Mittelwerte und Varianzen der den dichotomen Variablen zugrundeliegenden 
latenten Faktoren zu erhalten, wurde ähnlich der Vorgehensweise zur 
Beseitigung von Nullzellen in Kontingenztabellen die Vierfelder-Kontingenz- 
tabelle von zwei dichotomen Variablen um eine dritte Scheinkategorie 
erweitert und eine der Zellen mit einer Zellhäufigkeit 0,001 < о < 3,0 
besetzt. Entsprechend wurden die zugehörigen Randhäufigkeiten um о 
korrigiert. 


Die so durchgeführten OLS-Schützungen der Mittelwerte und Varianzen 
sind für a = 0,05 in Tabelle IX aufgeführt. Der Wert « = 0,05 entspricht 
einem mittleren Wert in den Abweichungen der berechneten Mittelwerte und 
Varianzen für das betrachtete Intervall von 0,001 bis 3,0. So beträgt für 
die Variable Lal- die maximale absolute Differenz des Mi telwertes Up Ug 
zum ersten und zweiten Zeitpunkt bzw. der Varianz o4 zum zweiten 
Zeitpunkt 0,01102, 0,00694 bzw. 0,00794. Áhnliche Differenzen ergaben 
sich für die anderen Variablen einschlieBlich des Vergleichs mit dem dritten 


91 ML-Schützungen von Mittelwerten und Varianzen der ordinalen Variablen 
können nach diesem Verfahren von  Arminger (1987) mit дет 
MECOSA-Ansatz (vgl. Schepers at аі. (1989); Schepers (1989)) 
durchgeführt werden. 

Vgl. auch Muthen (1988, S. 7.5-8.6), der durch Einführung einer 
Skalierungsmatrix A9 die Modellierung und Vergleichbarkeit der 
Mittelwerte und Varianzen der latenten Responsevariablen über mehrera 


Zeitpunkte hinweg erreicht. 
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Gat 


BPERK?? 
BPRODK?? 
BKAPK?) 


1) Vgl. Text. 
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OLS-Schatzungen von Mittelwert und Varianz der den 


dichotomen 


Variablen 


zugrundeliegenden 


stetigen 


latenten Faktoren flir die betrachteten Panelzeitpunkte 
1985 — 1986 — 1987 


1985 

ü, s," 
-0,994 1,0000 
-0,359 1,0000 
-0,744 1,0000 
-0,279 1,0000 

0,614. 1,0000 
-0,163 1,0000 
-0,218 1,0000 


3622,333 


13529,022 


1,0100 


0,4624 


1,0650 


1,0486 


1,1816 


1,2365 


1,0568 


1546,134 


23335,120 


7345,307 


2) Die stetigen Variablen BPERK, BPRODK, ВКАРК sind als 
ihren absoluten Werten von 1983-1985 bzw. 1985-1986 erfaßt. Wegen der 


Größenordnung 


der 


Varianzen 


sind 


Standardabweichungen angegeben. 


hier 


die 


-1,290 
-0,452 
-1,335 
-0,651 
0,364 
-0,738 


-0,651 


1610,602 
-4451,311 


614,038 


1.1578 


0,4761 


1.3064 


1.1990 


1,1321 


1,3156 


1,2343 


1074,275 


47995,942 


3086 ,940 


Veränderungen іп 


enteprechenden 
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Panelzeitpunkt. Die OLS-Schätzung der Mittelwerte und Varianzen bei 
dichotomen beobachtbaren Indikatoren ist demnach relativ robust gegenüber 
variierenden "kleinen” Zellhäufigkeiten о. Dies scheint die Anwendung des 
Schätzverfahrens durch Einführung einer Scheinkategorie zu rechtfertigen. 


Der Vergleich zeigt, daß die geschätzten Mittelwerte las is: ls der 
dichotomen Variablen mit Ausnahme von Pat über die Zeit, in absoluten 
Werten betrachtet, stetig zunehmen. So steigt für die Beurteilung der 
Auftragsbestánde ба» der Mittelwert von ü, - 0,744 auf ©з = 1,335 bzw. 
für die positiven Exporterwartungen Ех + von n - 0,163 auf ne - 0,738. 
Den steigenden Mitteiwerten stehen ebenfalls zunehmende Varianzen der 
Variablen gegenüber. Die anwachsenden Mittelwerte können als Hinweis auf 
weniger günstige Erwartungen der Unternehmen interpretiert werden. Dies 
steht auch im Einklang mit den empirisch beobachtbaren Randhäufigkeiten 
der einzelnen Variablen (vgl. Tabelle X). Die Häufigkeiten der Unternehmen, 
die positive Veränderungen іп den Erwartungsgrößen angeben (vgl. Spalte 
2), nehmen Uber die drei Panelzeitpunkte gesehen ab. 


Für den Zeitraum 1985 — 1986 — 1987 wurden zwei Versionen, À und B, 
des zeithomogenen Panelmodelis (vgl. (8.1.5a) — (8.1.6c)) geschätzt, die 
sich in der Einbeziehung von zusützlichen verzügerten latenten endogenen 
Variablen ld unterscheiden. іп der Modellversion А wurden nur die 
Effekte der verzégerten latenten endogenen Variablen, Produktions-, 
Preiserwartungen und  Nettolagerbestandsbeurteilung іп t-1, auf die 
entsprechenden Variablen in t spezifiziert. Dagegen berlicksichtigt die 
Modellversion В gemäß den simultanen Abhängigkeiten der  latenten 
endogenen Variablen zum Zeitpunkt t auch die zugehörigen Effekte der 
verzögerten latenten endogenen Variablen ach аш РЫ zum Zeitpunkt t. 
Die beiden geschätzten Panelmodelle А, В enthalten bei Anwendung der 
ML-Schätzung 25 beobachtbare Indikatoren für die drei Panelzeitpunkte und 
somit (p° + q'"(p* + q + 1)/2 = 325 empirische 
Varianz-Kovarianz-Gleichungen der beobachtbaren Variablen. Nach 
Implementierung der Gleichheitsrestriktionen bezüglich der Faktorladungen 
und Strukturkoeffizienten für ty, tæ {3 wurden 101 bzw. 100 unbekannte 
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Tabelle X: Die empirisch beobachtbaren Randhäufigkeiten der dichotomen 
Variablen des Paneldatensatzes (N = 1112) für die betrachteten 
Panelzeitpunkte 1985 — 1986 — 1987 


Kategorie 1 Kategorie 2 
(= Ausprägung 0) (= Ausprägung 1) 
Lal- 934 178 
S1- 717 395 
Sal+ 868 244 
09,1: 678 434 
Palt 300 812 
Ex i+ 628 484 
6,1% 652 460 
(а2- 938 174 
52+ 810 302 
Ѕа2+ 899 213 
0,2% 714 398 
Pat 446 666 
Ex 2+ 785 327 
6,2: 695 414 
La3+ 984 128 
53+ 827 285 
Sa3+ 977 135 
0,3% 805 307 
P,3+ 407 705 
Ex 3+ 823 289 
G„3+ 802 310 
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Parameter іп деп Modeliversionen A und В geschätzt. Darin enthalten sind 
auch Restriktionen für negativ geschätzte  Fehlervarianzen??, die 
anschließend auf den Wert O bzw. 0,01 (vgl. Panelmodell A bzw. Panelmodell 
B) fixiert wurden. Somit sind die beiden Modellversionen mit 224 bzw. 217 
"Freiheitsgraden" hochgradig Uberidentifiziert. Mit Goodness of Fit Indizes 
GFI = 0,769 (0,793), АСР! = 0,665 (0,690), NFI, = 0,728 (0,749), NNFI, = 
0,796 (0,819) und РМҒІ2. = 0,550 (0,566) besitzen die Modellversionen A 
(В) angesichts der Komplexität des Panelmodells einen akzeptablen Fit. 


Die Schätzergebnisse des Panelmodells A sind vollständig entsprechend 
den LISREL VI-Outputs in Tabelle ХІ wiedergegeben. Ein Vergleich mit dem 
geschätzten statischen Modell M, in der Aufschwungsphase (vgl. Tabelle Va) 
macht auf einen wesentlichen Unterschied aufmerksam. Während im 
statischen Modell niedrig beurteilte Nettolagerbestünde der deutschen 
Unternehmen zu einer Einschränkung der erwarteten Produktionsausweitung 


(Cis = -0,306 (-6,069)) führen, zeigen die Panelschätzungen einen 
signifikant positiven Effekt von n, РЫ auf die Produktionserwartung n, A t 
= 1, 5s 3, (ae = Big ya = Вәә 24 = 0,072 (3,247)) Gleichzeitig 


scheinen deutsche Unternehmen zu versuchen einen Teil des künftigen 
Angebots über Lagerabbau bzw. Erhöhung der Auftragsbestände 
bereitstellen zu wollen d. = Bun Ae ` = Boao’ = 0,348 (t = 13,305)). 
Diese Ergebnisse entsprechen denen von Seitz (1989, S. 175)), der 
ebenfalls negative Substitutionsbeziehungen zwischen der Produktion und 
der Nettolagerhaltung im Rahmen einer Panelschätzung feststellte. 
Ansonsten besitzen die Strukturkoeffizienten in t = 1, ..., 3 die gleichen 
positiven Vorzeichen wie die Koeffizienten des statischen Modells und sind 
hochsignifikant. 


Von wesentlicher Bedeutung für die Interpretation sind die geschätzten 
Parameter der verzögerten latenten endogenen und exogenen Variablen 
hey und ТЫ іп der Differenzengleichung des Modells (vgl. (8.1.6a) — 
(8.1.6c) bzw. (8.1.21). Mit Ausnahme der Nettolagerhaltungsgleichung 
Waras = Boris” = 821.12" = -0,112) besitzen die Koeffizienten дез 


92 im Unterschied zu den geschätzten statischen Modellen führte die 
Berücksichtigung der Nichtnegativitätsrestriktion durch Einführung von 
"phantom variables" (vgl. Rindskopf (1983, 1984)) wegen großen 
numerischen Instabilitäten zu keinen befriedigenden Ergebnissen. Aus 
diesem Grund mußten TE 4,4, PS 22,22 und PS 24,24 (vgl. 


Programminput im Anhang) fixiert werden. 
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Tabelle ХІ: GLS-Schätzergebnisse des dynamischen Preis-, Produktions- 
und Lageranpassungsmodells (Version A) für deutsche 
Unternehmen in der Aufschwungsphase 1985 — 1986 — 1987 


LISREL ESTIMATES (GENERALIZED LEAST SQUARES) 


LAMBDA Y 


KSI1,2 К512,2 KSI1,3 KS12,3 


52% 0,922 0,000 0,000 0,000 
EXE2+ 1,000 0,000 0,000 0,000 
BPERK2 0,000 0,276 0,000 0,000 
BPRODK2 0,000 1,033 0,000 0,000 
BKAPK2 0,000 1,000 0,000 0,000 
53% 0,000 0,000 0,922 0,000 
EXE3+ 0,000 0,000 1,000 0,000 
BPERK3 0,000 0,000 0,000 0,276 
BPROOK3 0,000 0,000 0,000 1,033 
BKAPK3 0,000 0,000 0,000 1,000 


ЕТА1,1 ЕТА2,1 ETA3,1 


QE1* 1,060 0,000 0,000 
GE1* 1,000 0,000 0,000 
PE1* 0,000 1,000 0,000 
LA1- 0,000 0,000 0,769 


I-ETA1,2  I-ETA2,2  I-ETA3,2 


QE2* 1,060 0,000 0,000 
GE2* 1,000 0,000 0,000 
PE2* 0,000 1,000 0,000 
LA2- 0,000 0,000 0,769 
SA2+ 0,000 0,000 1,000 
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ЕТА1,3 
QE3+ 1,060 
GE3+ 1,000 
PE3+ 0,000 
LA3- 0,000 
SA3+ 0,000 

BETA 

К511,2 
NKSI1,2 -1,000 
NKSI2,2 0,000 
ETA1,3-2 0,000 
ETA2,3-2 0,000 
ETA3,3-2 0,000 

ЕТА1,1 
ЕТА1,1 0,000 
ЕТА2,1 0,141 
ETA3,1 0,348 
МЕТА1,1 -1,000 
МЕТА2,1 0,000 
NETA3,1 0,000 
I-ETA1,2 0,525 
I-ETA2,2 0,000 
I-ETA3,2 0,000 
ETA1,3-2 0,000 
ETA2,3-2 0,000 
ETA3,3-2 0,000 


ETA2,3 
0,000 
0,000 
1,000 
0,000 
0,000 


К512,2 
0,000 
-1,000 
0,000 
0,000 
0,000 


ЕТА2,1 
0,031 
0,000 
0,114 
0,000 

-1,000 
0,000 
0,000 
0,493 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
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ЕТАЗ,3 
0,000 
0,000 
0,000 
0,769 

1,000 


МК511,2 
0,000 
0,000 
0,967 
0,285 

1,763 


ЕТАЗ,1 
0,072 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 

-1,000 
0,000 
0,000 
0,436 
0,000 
0,000 
0,000 


NKSI2,2 
0,000 
0,000 

-0,018 

-0,071 
0,024 


МЕТА1,1 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,025 
0,000 
0,000 


KS11,3 KSI2,3 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,967 -0,018 
0,285 -0,071 
1,763 0,024 
МЕТА2,1  NETA3,1 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,197 0,000 
0,000 -0,112 
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ZETA1 ZETA2 ZETA3 I-ETA1,22 |І-ЕТА2,2 I-ETA3,2 
I-ETA1,2 -1,000 0,000 0,000 0,000 0,031 0,072 
I-ETA2,2 0,000 -1,000 0,000 0,141 0,000 0,000 
I-ETA3,2 0,000 0,000 -1,000 0,348 0,114 0,000 
ETA1,3-2 0,025 0,000 0,000 0,025 0,000 0,000 
ETA2,3-2 0,000 0,119 0,000 0,000 0,119 0,000 
ЕТАЗ,3-2 0,000 0,000 -0,112 0,000 0,000 -0,112 
ЕТА1,3 0,000 0,000 0,000 1,000 0,000 0,000 
ЕТА2,3 0,000 0,000 0,000 0,000 1,000 0,000 
ЕТАЗ,3 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 1,000 


ЕТА1,3-2 ЕТА2,3-2 ЕТАЗ,3-2 ЕТА1,3 ЕТА2,3 ETA3,3 


ЕТА1,3 1,000 0,000 0,000 0,000 0,031 0,072 

ЕТА2,3 0,000 1,000 0,000 0,141 0,000 0,000 

ETA3,3 0,000 0,000 1,000 0,348 0,114 0,000 
PSI 


KSI1,2 К512,2 МК511,2 NKSI2,2 KS11,3 К512,3 
KS11,2 0,390 


KSI2,2 0,000 0,974 

KS11,3 0,252 0,000 0,000 0,000 0,335 

KSI2,3 0,000 -0,854 0,000 0,000 0,000 0,852 
ЕТА1,1 0,373 -0,022 0,000 0,000 0,248 0,036 
ЕТА2,1 0,039 -0,003 0,000 0,000 -0,043 -0,052 
ETA3,1 0,082 -0,028 0,000 0,000 -0,014 0,043 
ZETA1 -0,259 0,019 0,000 0,000 -0,208 -0,011 
ZETA2 -0,018 0,068 0,000 0,000 0,043 -0,117 
ZETA3 -0,111 -0,034 0,000 0,000 0,027 0,030 


ЕТА1,1 ЕТА2,1 ЕТАЗ,1 


ЕТА1,1 0,794 
ЕТА2,1 0,000 1,009 
ETA3,1 0,000 0,000 0,708 
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ZETA1 
ZETA! 0,358 
ZETA2 0,000 
ZETA3 0,000 
ETA1,3 0,028 
ETA2,3 0,000 
ETA3,3 0,000 
ETA1,3 

ETA1,3 0,031 
ETA2,3 0,000 
ETA3,3 0,000 
THETA EPS 

S2+ 

S2+ 0,669 
EXE2+ 0,000 
BPERK2 0,000 
BPRODK2 0,000 
BKAPK2 0,000 
63% 0,119 
ЕХЕЗ» 0,000 
ВРЕНКЗ 0,000 
BPRODK3 0,000 
BKAPK3 0,000 
EXE3+ 

EXE3+ 0,665 
BPERK3 0,000 
BPRODK3 0,000 
BKAPK3 0,000 
QEi+ 0,000 
GE1* 0,000 
GE2+ 0,000 
QE3+ 0,000 
GE3+ 0,000 


ZETA2 


0,686 
0,000 
0,000 
0,282 
0,000 


ETA2,3 


0,675 
0,000 


EXE2+ 


0,610 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,379 
0,000 
0,000 
0,000 


BPERK3 


0,935 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
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ZETA3 


0,456 
0,000 
0,000 
0,065 


ETA3,3 


0,000 


BPERK2 


0,926 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,310 
0,000 
0,000 


BPRODK2 


0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
-0,059 
0,000 


BPRODK3 ВКАРКЗ 


0,091 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


0,148 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


BKAPK2 53% 
0,026 
0,000 0,716 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 

-0,053 0,000 
QE1* GE1* 
0,045 
0,000 0,149 
0,000 0,149 
0,023 0,000 
0,000 0,149 
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РЕ1+ LA1- ЅА1+ QE2+ GE2+ PE2+ 
РЕ1» 0,000 
LA1- 0,000 0,481 
SA1* 0,000 0,000 0,124 
0Е2% 0,000 0,000 0,000 0,268 
GE2+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,348 
PE2+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 
LA2- 0,000 0,340 0,000 0,000 0,000 0,000 
SA2+ 0,000 0,000 0,240 0,000 0,000 0,000 
QE3+ 0,000 0,000 0,000 0,036 0,000 0,000 
GE3+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,163 0,000 
PE3+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 
LA3- 0,000 0,280 0,000 0,000 0,000 0,000 
SA3+ 0,000 0,000 0,110 0,000 0,000 0,000 
LA2- SA2+ QE3+ GE3+ PE3+ LA3- 
LA2- 0,505 
SA2+ 0,000 0,165 
QE3+ 0,000 0,000 0,316 
GE3+ 0,000 0,000 0,000 0,391 
PE3+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,006 
LA3- 0,377 0,000 0,000 0,200 0,000 0,573 
SA3+ 0,000 0,140 0,000 0,000 0,000 0,000 
SA3+ 
SA3+ 0,279 


MEASURES OF GOODNESS OF FIT FOR THE WHOLE MODEL : 
CHI-SQUARE WITH 224 DEGREES OF FREEDOM IS 1383,17 (PROB, LEVEL = 0,000) 
GOODNESS OF FIT INDEX 15 0,769 
ADJUSTED GOODNESS OF FIT INDEX IS 0,665 
ROOT MEAN SQUARE RESIDUAL IS 0,062 
МЕ! INDEX IS 0,728 
NNFI INDEX IS 0,796 
РМҒІ2 INDEX 15 0,550 
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PRODUKTIONS-LAGERHALTUNGSMODELL -- PANEL 85-86-87 


T-VALUES 
LAMBDA Y 

К511,2 К512,2 К511,3 К512,3 
52% 38,419 0,000 0,000 0,000 
EXE2+ 0,000 0,000 0,000 0,000 
BPERK2 0,000 19,367 0,000 0,000 
BPRODK2 0,000 23,799 0,000 0,000 
BKAPK2 0,000 0,000 0,000 0,000 
53% 0,000 0,000 38,419 0,000 
EXE3+ 0,000 0,000 0,000 0,000 
BPERK3 0,000 0,000 0,000 19,367 
BPRODK3 0,000 0,000 0,000 23,799 
BKAPK3 0,000 0,000 0,000 0,000 

ЕТА1,1 ЕТА2,1 ETA3,1 
QE1* 44,077 0,000 0,000 
GE1* 0,000 0,000 0,000 
PE1* 0,000 0,000 0,000 
(А1- 0,000 0,000 35,131 
SA1* 0,000 0,000 0,000 

1-ЕТА1,2 I-ETA2,2  I-ETA3,2 

0Е2% 44,077 0,000 0,000 
GE2+ 0,000 0,000 0,000 
PE2+ 0,000 0,000 0,000 
LA2- 0,000 0,000 35,131 
SA2+ 0,000 0,000 0,000 


ETA1,3 ETA2,3 ETA3,3 


QE3+ 44,077 0,000 0,000 
GE3+ 0,000 0,000 0,000 
PE3+ 0,000 0,000 0,000 
LA3- 0,000 0,000 35,131 

SA3+ 0,000 0,000 0,000 
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ВЕТА 
МК511,2 
ЕТА1,3-2 8,835 
ЕТА2,3-2 3,757 
ЕТАЗ,3-2 13,082 
ЕТА1,1 
ЕТА1,1 0,000 
ЕТА2,1 8,710 
ЕТАЗ,1 13,305 
I-ETA1,2 19,631 
1-ЕТА2,2 0,000 
I-ETA3,2 0,000 
ETA1,3-2 0,000 
ETA2,3-2 0,000 
ETA3,3-2 0,000 
2ЕТА1 
1-ЕТА1,2 0,000 
І-ЕТА2,2 0,000 
I-ETA3,2 0,000 
ETA1,3-2 0,267 
ETA2,3-2 0,000 
ETA3,3-2 0,000 
ETA1,3 
ETA1,3 0,000 
ETA2,3 8,710 
ETA3,3 13,303 


NKSI2,2 

-2,214 

-5,976 
2,491 


ETA2,1 
2,337 
0,000 

10,049 
0,000 

14,381 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


ZETA2 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 

1,338 
0,000 


ETA2,3 
2,337 
0,000 

10,049 
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KS11,3 
8,835 
3,757 

13,082 


ETA3,1 
3,247 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 

12,292 
0,000 
0,000 
0,000 


ZETA3 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 

-1,015 


ETA3,3 


3,247 
0,000 
0,000 


К512,3 
-2,214 
-5,976 

2,491 


МЕТА1,1 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,267 
0,000 
0,000 


I-ETA1,2 
0,000 
8,710 

13,305 
0,267 
0,000 
0,000 


МЕТА2,1 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
1,338 
0,000 


I-ETA2,2 
2,337 
0,000 

10,049 
0,000 
1,338 
0,000 


МЕТАЗ,1 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 

-1,015 


I-ETA3,2 
3,247 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 

-1,015 
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PSI 

KSI1,2 KSI2,2 KS11,3 KS12,3 
К511,2 17,616 
К512,2 0,000 16,554 
KS11,3 13,507 0,000 0,000 15,865 
К512,3 0,000 -20,615 0,000 18,692 
ЕТА1,1 23,115 -1,528 18,916 2,528 
ЕТА2,1 2,098 -0,160 -2,550 -2,509 
ЕТАЗ,1 4,272 -1,613 -0,906 2,513 
ZETA1 -15,317 1,330 -14,924 -0,794 
?ЕТА2 -1,062 3,275 2,464 -5,573 
ZETA3 -5,545 -2,005 1,510 1,816 


ЕТА1,1 ЕТА2,1 ETA3,1 


ETA1,1 25,196 

ЕТА2,1 0,000 24,875 

ЕТАЗ,1 0,000 0,000 17,225 
ZETA1 ZETA2 ZETA3 

ZETAI 11,565 

ZETA2 0,000 13,591 

ZETA3 0,000 0,000 10,441 

ЕТА1,3 0,759 0,000 0,000 

ЕТА2,3 0,000 5,100 0,000 

ЕТАЗ,3 0,000 0,000 1,703 


ЕТА1,3 ЕТА2,3 ETA3,3 


ЕТА1,3 0,434 
ЕТА2,3 0,000 7,826 
ETA3,3 0,000 0,000 0,000 
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ТНЕТА ЕР5 
52+ 

52+ 14,402 
EXE2+ 0,000 
BPERK2 0,000 
BPRODK2 0,000 
BKAPK2 0,000 
53+ 3,509 
EXE3+ 0,000 
BPERK3 0,000 
BPRODK3 0,000 
BKAPK3 0,000 
EXE3+ 

EXE3+ 14,045 
BPERK3 0,000 
BPRODK3 0,000 
BKAPK3 0,000 
QE1* 0,000 
GE1* 0,000 
QE2* 0,000 
GE2* 0,000 
QE3* 0,000 
GE3* 0,000 


EXE2+ 


12,753 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 

10,728 
0,000 
0,000 
0,000 


ВРЕВКЗ 


21,828 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
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BPERK2 


21,554 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 

10,154 
0,000 
0,000 


BPRODK3 


1,431 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


BPRODK2 


0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
-1,125 
0,000 


BKAPK3 


2,372 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


BKAPK2 


0,355 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
-1,030 


ОЕ1+ 


0,803 
0,000 
1,586 
0,000 
0,623 
0,000 


53% 


15,539 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


GEI 


2,807 
0,000 
4,118 
0,000 
4,141 
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PE1* 

LA1- 

SA1* 
QE2+ 
GE2+ 
PE2+ 
LA2- 
SA2+ 
QE3+ 
GE3+ 
PE3+ 
LA3- 
SA3+ 


LA2- 
SA2+ 
QE3* 
GE3* 
РЕЗ» 
LA3- 
SA3+ 


SA3+ 


PE1+ 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


LA2- 
10,153 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
11,158 
0,000 


SA3+ 
4,686 


LA1- 


9,668 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
9,889 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
8,202 
0,000 


SA2* 


2,716 

0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
3,487 
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SA1* 


2,026 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
5,815 

0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
2,701 


QE3* 


5,839 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


QE2* 


5,062 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,921 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


GE3* 


7,529 
0,000 
0,000 
0,000 


GE2+ 


6,831 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
4,344 
0,000 
0,000 
0,000 


PE3+ 


0,000 
0,000 
0,000 


PE2+ 


0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


LA3- 


11,625 
0,000 
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PRODUKTIONS-LAGERHALTUNGSMODELL -- PANEL 85-86-87 


TOTAL EFFECTS 


TOTAL EFFECTS OF ETA ON ETA 


NKSI1,2 
NKSI2,2 
ETA1,3-2 
ETA2,3-2 
ЕТАЗ,3-2 
ЕТА1,3 
ЕТА2,3 
ETA3,3 


ЕТА1,1 
ЕТА2,1 
ЕТАЗ,1 
МЕТА1,1 
МЕТА2,1 
МЕТАЗ,1 
I-ETA1,2 
I-ETA2,2 
I-ETA3,2 
ETA1,3-2 
ETA2,3-2 
ETA3,3-2 
ETA1,3 
ETA2,3 
ETA3,3 


К511,2 
-1,000 
0,000 
-0,967 
-0,285 
-1,763 
-1,140 
-0,446 
-2,211 
ETAt,1 
0,032 
0,145 
0,376 
-1,032 
-0,145 
-0,376 
0,574 
0,152 
0,381 
-0,011 
0,001 
-0,001 
0,614 
0,240 
0,621 


KSI2,2 
0,000 
-1,000 
0,018 
0,071 
-0,024 
0,019 
0,073 
-0,008 
ЕТА2,1 
0,040 
0,006 
0,129 
-0,040 
-1,006 
-0,129 
0,046 
0,502 
0,130 
0,000 
-0,060 
0,000 
0,075 
0,453 
0,207 


NKSI1,2 

0,000 
0,000 
0,967 
0,285 
1,763 
1,140 
0,446 
2,211 

ETA3,1 
0,074 
0,010 
0,027 

-0,074 

-0,010 

-1,027 
0,074 
0,016 
0,475 
0,000 
0,001 
0,062 
0,117 
0,033 
0,582 


NKSI2,2 
0,000 
0,000 

-0,018 

-0,071 
0,024 

-0,019 

-0,073 
0,008 

NETA1,1 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,025 
0,000 
0,000 
0,026 
0,004 
0,009 


К511,3 
0,000 
0,000 
0,967 
0,285 
1,763 
1,140 
0,446 
2,211 


МЕТА2,1 


0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,119 

0,000 
0,005 
0,120 
0,015 


К512,3 
0,000 
0,000 

-0,018 
-0,071 
0,024 
-0,019 
-0,073 
0,008 
NETA3,1 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
-0,112 
-0,008 
-0,001 
-0,115 
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І-ЕТА1,2 
1-ЕТА2,2 
I-ETA3,2 
ETA1,3-2 
ETA2,3-2 
ETA3,3-2 
ЕТА1,3 
ЕТА2,3 
ETA3,3 


ЕТА1,3 
ЕТА2,3 
ETA3,3 


ZETA1 
-1,032 
-0,145 
-0,376 
-0,001 
-0,017 
0,042 
-1,096 
-0,317 
-0,751 


ETA1,3-2 


1,032 
0,145 
0,376 


ZETA? 
-0,040 
-1,006 
-0,129 
-0,001 
-0,001 
0,014 
-0,091 
-1,019 
-0,263 


ЕТА2,3-2 
0,040 
1,006 
0,129 
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2ЕТАЗ 
-0,074 
-0,010 
-1,027 
-0,002 
-0,001 
0,003 
-0,155 
-0,034 
-1,082 


ETA3,3-2 
0,074 
0,010 

1,027 


TOTAL EFFECTS OF ETA ON Y 


S2+ 
EXE2+ 
BPERK2 
BPRODK2 
BKAPK2 
53% 
EXE3+ 
BPERK3 
BPRODK3 
BKAPK3 
QE3+ 
GE3+ 
PE3+ 
LA3- 
SA3+ 


KSI1,2 
0,922 
1,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
-1,208 
-1,140 
-0,446 
-1,701 
-2,211 


KSI2,2 
0,000 
0,000 
0,276 
1,033 
1,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,021 
0,019 
0,073 

-0,006 

-0,008 


NKSI1,2 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 

1,208 
1,140 
0,446 
1,701 

2,211 


I-ETA1,2 
0,031 
0,145 
0,376 
0,026 
0,017 

-0,042 
1,122 
0,321 
0,761 


ЕТА1,3 
0,032 
0,145 
0,376 


NKSI2,2 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 

-0,021 

-0,019 

-0,073 
0,006 
0,008 


I-ETA2,2 
0,040 
0,006 
0,129 
0,001 
0,120 

-0,014 
0,096 
1,139 
0,278 


ETA2,3 
0,040 
0,006 
0,129 


KS11,3 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,922 
1,000 
0,000 
0,000 
0,000 
1,208 
1,140 
0,446 
1,701 
2,211 


I-ETA3,2 
0,074 
0,010 
0,027 
0,002 
0,001 

-0,115 
0,147 
0,032 
0,967 


ETA3,3 
0,074 
0,010 
0,027 


К512,3 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,276 
1,033 
1,000 
-0,021 
-0,019 
-0,073 
0,006 
0,008 
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ЕТА1,1 ЕТА2,1 ЕТАЗ,1 МЕТА1,1 МЕТА2,1 NETA3,1 
QE1* 1,093 0,042 0,079 0,000 0,000 0,000 
GE1* 1,032 0,040 0,074 0,000 0,000 0,000 
РЕТ» 0,145 1,006 0,010 0,000 0,000 0,000 
(А1- 0,289 0,099 0,790 0,000 0,000 0,000 
SA1* 0,376 0,129 1,027 0,000 0,000 0,000 
QE2* 0,608 0,049 0,078 0,000 0,000 0,000 
GE2+ 0,574 0,046 0,074 0,000 0,000 0,000 
PE2+ 0,152 0,502 0,016 0,000 0,000 0,000 
LA2- 0,293 0,100 0,366 0,000 0,000 0,000 
SA2+ 0,381 0,130 0,475 0,000 0,000 0,000 
QE3+ 0,651 0,079 0,124 0,027 0,005 -0,009 
GE3+ 0,614 0,075 0,117 0,026 0,005 -0,008 
РЕЗ» 0,240 0,453 0,033 0,004 0,120 -0,001 
(АЗ- 0,478 0,159 0,447 0,007 0,012 -0,089 
SA3+ 0,621 0,207 0,582 0,009 0,015 -0,115 
ZETAI ZETA2 ZETA3 I-ETA1,2 I-ETA2,2 1-ЕТАЗ,2 
QE2+ -1,093 -0,042 -0,079 1,093 0,042 0,079 
GE2+ -1,032 -0,040 -0,074 1,032 0,040 0,074 
PE2+ -0,145 -1,007 -0,010 0,145 1,006 0,010 
LA2- -0,289 -0,099 -0,790 0,289 0,099 0,790 
SA2+ -0,376 -0,129 -1,027 0,376 0,129 1,027 
QE3+ -1,162 -0,097 -0,165 1,189 0,102 0,156 
GE3+ -1,096 -0,091 -0,155 1,122 0,096 0,147 
PE3+ -0,317 -1,019 -0,034 0,321 1,139 0,032 
LA3- -0,578 -0,202 -0,833 0,585 0,214 0,744 
SA3+ -0,751 -0,263 -1,082 0,761 0,278 0,967 


ETA1,3-2 ЕТА2,3-2 ETA3,3-2 ЕТА1,3 ETA2,3 ETA3,3 


QE3+ 1,093 0,042 0,079 1,093 0,042 0,079 
GE3+ 1,032 0,040 0,074 1,032 0,040 0,074 
PE3+ 0,145 1,006 0,010 0,145 1,006 0,010 
LA3- 0,289 0,099 0,790 0,289 0,099 0,790 
SA3+ 0,376 0,129 1,027 0,376 0,129 1,027 
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autoregressiven Zusammenhangs дег Produktions- und Preiserwartungen 

* * _ * _ * _ + _ 
(P1910 Бізиз "Baue = 0:119 (1,338) bzw. Bog yy = B2014 = 
"20 mi - 0,025 (0,267)) zwar das erwartete positive Vorzeichen, sind aber 
in- bzw. nur schwach signifikant. 


Im Gegensatz dazu ergeben sich hochsignifikante Parameter für den 
EinfluB der exogenen Nachfrage- und Kostenvariablen bus Bad. t-2,3. 
Wie im statischen Modell dominieren die Effekte der positiv erwarteten 
Nachfrageänderung auf die Produktion, die Preise und vor allem die 
Nettolagerhaltung Biss“ = Bis - 0,957 (8,835), Pags ші 
0,285 (3,757), Boos" = Page = 1,763 (13,082)). 


= Pzo,s 


Beim EinfluB der Kostenänderungen fällt auf, daB der Effekt auf die 
Nettolagerbestände das erwartete positive Vorzeichen aufweist (Baya = 
Baue = 0,024 (2,491)). Allerdings ist dafür der Preiseffekt der 
Kostenänderung unerklärlich negativ und signifikant (Boo а ш BS т 


-0,071 (-5,976)). 


Der ebenfalls negative EinfluB der Kostenänderung auf die 
Produktionserwartung (Giga. = Bee = -0,018 (-2,214)) kann zusammen 
mit dem positiven Effekt auf die Lagerhaltung als Indiz für eine 
Produktionsglättung der deutschen Unternehmen bei positiv erwarteten 
Nachfrageänderungen interpretiert werden. Produktionseinschränkungen, die 
zu einer Verminderung des realen Angebots führen, werden durch 
verstärkten Abbau (Erhöhung) der Lagerbestände  (Auftagsbestünde) 
aufgefangen, um so die gestiegene Nachfrage befriedigen zu könnem 


Abschließend bleibt zu erwähnen, daß die Koeffizienten A (Be. 2" z 
0,525 (19,631), Bus a = 0,493 (14,381), Bus - 0,436 (12,292)) sümtlich 
als positiv und hoch signifikant geschützt wurden. Auf eine umfassende 
Darstellung der direkten und indirekten sowie deren Gesamteffekte, die alle 
exisitieren und stabil sind, mit о(В”) = 0,189 als dem größten absoluten 
Eigenwert der Beta-Matrix, wird an dieser Stelle verzichtet (vgl. hierzu 
Tabelle ХІ). 


Im folgenden werden die zum Panelmodeli A verschiedenen 
Parameterschützungen der Modellversion В dargestellt, das zusätzlich die 
Effekte aller verzögerten latenten endogenen Variablen yee auf "4 
enthält (vgl. Tabelle XII). 
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und  Lageranpassungsmodells 
Unternehmen in der Aufschwungsphase 1985 — 1986 — 1987 


(Version 


LISREL ESTIMATES (GENERALIZED LEAST SQUARES) 


LAMBDA Y 

К511,2 

52+ 0,921 
ЕХЕ2+ 1.000 
ВРЕНК2 0,000 
ВРНООК2 0,000 
ВКАРК2 0,000 
53% 0,000 
EXE3+ 0,000 
BPERK3 0,000 
BPRODK3 0,000 
BKAPK3 0,000 
ЕТА1,1 

QE1* 1,061 
GE1* 1,000 
РЕТ" 0,000 
LAI- 0,000 
SA1* 0,000 
I-ETA1,2 

QE2* 1,061 
GE2* 1,000 
PE2+ 0,000 
LA2- 0,000 
SA2+ 0,000 


К512,2 
0,000 
0,000 
0,276 
1,024 
1,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


ЕТА2,1 
0,000 
0,000 

1,000 
0,000 
0,000 


І-ЕТА2,2 
0,000 
0,000 
1,000 
0,000 
0,000 


NKSI1,2 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


ETA3,1 
0,000 
0,000 
0,000 
0,775 

1,000 


І-ЕТАЗ,2 
0,000 
0,000 
0,000 
0,775 
1,000 


NKSI2,2 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


für 


KSI1,3 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,921 
1,000 
0,000 
0,000 
0,000 


Produktions- 
deutsche 


KSI2,3 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,276 

1,024 

1,000 
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ЕТА1,3 
QE3+ 1,061 
GE3+ 1,000 
РЕЗ» 0,000 
LA3- 0,000 
SA3+ 0,000 

BETA 

К511,2 
NKS11,2 -1,000 
NKSI2,2 0,000 
ETA1,3-2 0,000 
ETA2,3-2 0,000 
ЕТАЗ,3-2 0,000 

ЕТА1,1 
ЕТА1,1 0,000 
ЕТА2,1 0,147 
ETA3,1 0,505 
МЕТА1,1 -1,000 
МЕТА2,1 0,000 
МЕТАЗ,1 0,000 
І-ЕТА1,2 0,596 
1-ЕТА2,2 0,000 
I-ETA3,2 0,000 
ETA1,3-2 0,000 
ЕТА2,3-2 0,000 
ЕТАЗ,3-2 0,000 


ЕТА2,3 


0,000 
0,000 
1,000 
0,000 
0,000 


KS12,2 
0,000 
-1,000 
0,000 
0,000 
0,000 


ЕТА2,1 
0,055 
0,000 
0,102 
0,000 

-1,000 
0,000 
0,000 
0,496 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
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ЕТАЗ,3 
0,000 
0,000 
0,000 
0,775 

1,000 


МК511,2 
0,000 
0,000 
0,839 
0,199 
0,682 


ETA3,1 
-0,059 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
-1,000 
0,000 
0,000 
0,370 
0,000 
0,000 
0,000 


NKSI2,2 
0,000 
0,000 

-0,006 

-0,067 
0,031 


МЕТА1,1 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,031 
0,135 

1,042 


KSI1,3 К512,3 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,839 -0,006 
0,199 -0,067 
0,682 0,031 

NETA2,1 МЕТАЗ,1 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,099 -0,011 
0,167 0,000 
0,281 -0,144 
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ZETA1 ZETA2 ZETA3 I-ETA1, I-ETA2,2 1-ЕТАЗ, 2 

I-ETA1,2 -1,000 0,000 0,000 0,000 0,055 -0,059 
1-ЕТА2,2 0,000 -1,000 0,000 0,147 0,000 0,000 
I-ETA3,2 0,000 0,000 -1,000 0,505 0,102 0,000 
ЕТА1,3-2 0,031 0,099 -0,011 0,031 0,099 -0,011 

ЕТА2,3-2 0,135 0,167 0,000 0,135 0,167 0,000 
ЕТАЗ,3-2 1,042 0,281 -0,144 1,042 0,281 -0,144 
ЕТА1,3 0,000 0,000 0,000 1,000 0,000 0,000 
ЕТА2,3 0,000 0,000 0,000 0,000 1,000 0,000 
ETA3,3 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 1,000 


ЕТА1,3-2 ЕТА2,3-2 ETA3,3-2 ЕТА1,3 ЕТА2,3 ETA3,3 


ETA1,3 1,000 0,000 0,000 0,000 0,055 -0,059 

ETA2,3 0,000 1,000 0,000 0,147 0,000 0,000 

ETA3,3 0,000 0,000 1,000 0,505 0,102 0,000 
PSI 


К511,2 К512,2 KS11,3 К512,3 


KS11,2 0,395 

KSI2,2 0,000 0,982 

KS11,3 0,206 -0,012 0,422 

KSI2,3 0,046 -0,861 0,000 0,859 
ЕТА1,1 0,361 -0,029 0,286 0,042 
ЕТА2,1 0,010 -0,006 -0,023 -0,055 
ETA3,1 0,026 -0,021 -0,051 0,039 
ZETA1 -0,308 0,000 -0,194 -0,023 
ZETA? -0,049 0,062 0,069 -0,117 
ZETA3 -0,055 -0,039 0,069 0,028 


ЕТА1,1 ЕТА2,1 ЕТАЗ,1 


ЕТА1,1 0,851 
ЕТА2,1 0,000 1,008 
ETA3,1 0,000 0,000 0,662 
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ZETAI 

2ЕТАЇ 0,349 
ZETA2 0,000 
ZETA3 0,000 
ЕТА1,3 -0,018 
ЕТА2,3 0,000 
ETA3,3 0,000 
ЕТА1,3 

ЕТА1,3 0,010 
ЕТА2,3 0,000 
ETA3,3 0,000 
THETA EPS 

52% 

52+ 0,665 
ЕХЕ2+ 0,000 
ВРЕНК2 0,000 
BPRODK2 0,000 
BKAPK2 0,000 
63% 0,158 
EXE3+ 0,000 
BPERK3 0,000 
BPRODK3 0,000 
BKAPK3 0,000 
EXE3+ 

EXE3+ 0,578 
BPERK3 0,000 
BPRODK3 0,000 
BKAPK3 0,000 
QE1* 0,000 
GE1* 0,000 
QE2* 0,000 
GE2+ 0,000 
QE3+ 0,000 
GE3+ 0,000 


ZETA2 


0,667 
0,000 
0,000 
0,263 
0,000 


ETA2,3 


0,669 
0,000 


EXE 2+ 


0,605 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,425 
0,000 
0,000 
0,000 


ВРЕНКЗ 


0,934 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
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?ЕТАЗ 


0,458 
0,000 
0,000 
0,161 


ЕТАЗ,3 


0,286 


ВРЕНК2 


0,925 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,311 

0,000 
0,000 


BPRODK3 


0,099 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


BPRODK2 


0,010 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
-0,067 
0,000 


BKAPK3 


0,141 

0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


BKAPK2 53% 
0,018 

0,000 0,642 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
-0,046 0,000 
QE1* GE1* 
0,078 

0,000 0,181 
0,061 0,000 
0,000 0,152 
-0,028 0,000 
0,000 0,104 
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РЕ1+ (А1- 5А1% QE2+ GE2+ PE2+ 
PE1+ 0,000 
LA1- 0,000 0,484 
SA1* 0,000 0,000 0,140 
QE2* 0,000 0,000 0,000 0,311 
GE2* 0,000 0,000 0,000 0,000 0,388 
PE2* 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 
LA2- 0,000 0,358 0,000 0,000 0,000 0,000 
SA2* 0,000 0,000 0,276 0,000 0,000 0,000 
QE3+ 0,000 0,000 0,000 0,049 0,000 0,000 
GE3+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,176 0,000 
PE3+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 
LA3- 0,000 0,285 0,000 0,000 0,000 0,000 
SA3+ 0,000 0,000 0,122 0,000 0,000 0,000 
LA2- SA2+ QE3+ GE3+ PE3+ LA3- 
LA2- 0,506 
SA2+ 0,000 0,177 
QE3+ 0,000 0,000 0,272 
GE3+ 0,000 0,000 0,000 0,353 
PE3+ 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 
LA3- 0,368 0,000 0,000 0,000 0,000 0,548 
SA3+ 0,000 0,130 0,000 0,000 0,000 0,000 
SA3+ 
SA3+ 0,247 


MEASURES OF GOODNESS OF FIT FOR THE WHOLE MODEL : 
CHI-SQUARE WITH 217 DEGREES OF FREEDOM IS 1274,66 (PROB, LEVEL = 0,000) 
GOODNESS OF FIT INDEX IS 0,793 
ADJUSTED GOODNESS OF FIT INDEX IS 0,690 
ROOT MEAN SQUARE RESIDUAL 15 0,059 
NFI INDEX IS 0,749 
NNFI INDEX IS 0,819 
PNFI2 INDEX IS 0,566 
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PRODUKTIONS-LAGERHALTUNGSMODELL -- PANEL 85-86-87 


T-VALUES 
LAMBDA Y 
KSI1,2 
52% 38,452 
EXE2+ 0,000 
BPERK2 0,000 
BPRODK2 0,000 
BKAPK2 0,000 
53% 0,000 
EXE3+ 0,000 
BPERK3 0,000 
BPRODK3 0,000 
BKAPK3 0,000 
ЕТА1,1 
ОЕ1+ 44,447 
GEI+ 0,000 
РЕ!» 0,000 
LA1- 0,000 
$А1+ 0,000 
I-ETA1,2 
QE2* 44,447 
GE2+ 0,000 
РЕ2» 0,000 
LA2- 0,000 
SA2+ 0,000 


К512,2 
0,000 
0,000 
19,402 
23,788 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


ЕТА2,1 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


I-ETA2,2 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


KS11,3 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
38,452 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


ETA3,1 
0,000 
0,000 
0,000 

35,380 
0,000 


I-ETA3,2 


0,000 
0,000 
0,000 
35,380 
0,000 


К512,3 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 

19,402 

23,788 
0,000 
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ЕТА1,3 
QE3+ 44,447 
GE3+ 0,000 
PE3+ 0,000 
LA3- 0,000 
SA3+ 0,000 

BETA 

NKSI1,2 
ЕТА1,3-2 10,243 
ЕТА2,3-2 2,832 
ETA3,3-2 7,018 

ЕТА1,1 
ЕТА1,1 0,000 
ЕТА2,1 5,021 
ЕТАЗ,1 12,956 
I-ETA1,2 19,572 
I-ETA2,2 0,000 
I-ETA3,2 0,000 
ETA1,3-2 0,000 
ЕТА2,3-2 0,000 
ЕТАЗ,3-2 0,000 

2ЕТА1 
1-ЕТА1,2 0,000 
I-ETA2,2 0,000 
I-ETA3,2 0,000 
ЕТА1,3-2 0,347 
ЕТА2,3-2 1,296 
ЕТАЗ,3-2 8,397 

ЕТА1,3 
ЕТА1,3 0,000 
ЕТА2,3 5,021 
ETA3,3 12,956 


ETA2,3 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


NKS12,2 
-0,618 
-5,657 

2,893 


ETA2,1 
2,285 
0,000 
7,791 
0,000 

14,441 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


ZETA2 
0,000 
0,000 
0,000 
1,211 
1,843 
3,227 


ETA2,3 
2,285 
0,000 
7,791 
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ETA3,3 
0,000 
0,000 
0,000 

35,380 
0,000 


KS11,3 

10,243 
2,832 
7,018 


ETA3,1 
-1,604 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
9,932 
0,000 
0,000 
0,000 


ZETA3 
0,000 
0,000 
0,000 

-0,168 
0,000 
-1,749 


ETA3,3 
-1,604 
0,000 
0,000 


KSI2,3 
-0,618 
-5,657 

2,893 


NETA1,1 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,347 
1,296 
8,397 


I-ETA1,2 
0,000 
5,021 

12,956 
0,347 
1,296 
8,397 


МЕТА2,1 

0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
1,211 

1,843 
3,227 


I-ETA2,2 
2,285 
0,000 
7,791 
1,211 
1,843 
3,227 


МЕТАЗ,1 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 

-0,168 
0,000 
-1,749 


I-ETA3,2 
-1,604 
0,000 
0,000 
-0,168 
0,000 
-1,749 
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KSI1,2 
KSI2,2 
KSI1,3 

KS12,3 
ЕТА1,1 

ЕТА2,1 
ЕТАЗ,1 
ZETA1 

ZETA2 
ZETA3 


ЕТА1,1 
ЕТА2,1 
ЕТАЗ,1 


ZETA1 
ZETA2 
ZETA3 
ETA1,3 
ЕТА2,3 
ETA3,3 


ЕТА1,3 
ЕТА2,3 
ETA3,3 


PSI 


KS11,2 
14,385 
0,000 
10,072 
3,411 
19,969 
0,437 
1,149 
-14,549 
-1,991 
-2,504 


ETA1,1 

21,450 
0,000 
0,000 


?ЕТА1 

10,580 
0,000 
0,000 

-0,645 
0,000 
0,000 


ЕТА1,3 
0,000 
0,000 
0,000 
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KS12,2 KS11,3 


16,582 
-0,864 0,000 
-20,607 0,000 
-2,055 19,007 
-0,308 -1,007 
51,175 -2,574 
-0,008 -11,712 
2,967 3,570 
-2,215 3,474 


ЕТА2,1 ETA3,1 


24,885 
0,000 15,354 


ZETA2 ZETA3 


13,316 

0,000 9,554 
0,000 0,000 
4,754 0,000 
0,000 2,674 


ETA2,3 ETA3,3 


7,732 
0,000 3,213 


KSI2,3 


14,760 
18,687 
2,933 
-2,652 
2,186 
-1,489 
-5,724 
1,615 


МЕТА1,1 


МЕТА2,1 


NETA3,1 
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ТНЕТА ЕР5 
52% 

52+ 13,723 
ЕХЕ2+ 0,000 
BPERK2 0,000 
BPRODK2 0,000 
BKAPK2 0,000 
53% 4,564 
EXE3+ 0,000 
BPERK3 0,000 
ВРНООКЗ 0,000 
ВКАРКЗ 0,000 
EXE3+ 

EXE3+ 11,311 
BPERK3 0,000 
BPRODK3 0,000 
BKAPK3 0,000 
QE1* 0,000 
GE1* 0,000 
QE2+ 0,000 
GE2+ 0,000 
QE3+ 0,000 
GE3+ 0,000 


EXE2+ 


11,969 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
11,699 
0,000 
0,000 
0,000 


BPERK3 


21,811 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
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BPERK2 


21,535 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 

10,172 
0,000 
0,000 


BPRODK3 


1,565 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


BPRODK2 


0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
-1,290 
0,000 


BKAPK3 


2,253 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


BKAPK2 53% 
0,247 

0,000 13,135 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 

-0,896 0,000 
QE1+ GEI 
1,420 

0,000 3,454 
1,647 0,000 
0,000 4,253 

-0,775 0,000 
0,000 2,940 
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РЕ1+ 

(А1- 

SA1* 
QE2* 
GE2+ 
PE2+ 
SA2+ 
QE3+ 
GE3+ 
PE3+ 
LA3- 
SA3* 


LA2- 
SA2+ 
QE3* 
GE3* 
РЕЗ» 
LA3- 
SA3+ 


SA3+ 


PEi+ 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


LA2- 
10,066 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
10,582 
0,000 


SA3+ 
4,031 


LA1- 


9,645 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
8,393 
0,000 


SA2+ 


2,859 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
3,104 


206 


5А1% 


2,276 
0,000 
0,000 
0,000 
6,944 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
3,049 


QE3* 


5,212 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


QE2* 


6,103 
0,000 
0,000 
0,000 
1,348 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


GE3* 


7,028 
0,000 
0,000 
0,000 


GE2+ 


7,874 
0,000 
0,000 
0,000 
4,986 
0,000 
0,000 
0,000 


РЕЗ» 


0,000 
0,000 
0,000 


PE2+ 


0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 


LA3- 


10,961 
0,000 


Wolfgang Krader - 978-3-631-75588-4 
Downloaded from PubFactory at 01/11/2019 03:21:39AM 
via free access 


207 


PRODUKTIONS-LAGERHALTUNGSMODELL -- PANEL 85-86-87 


TOTAL EFFECTS 


TOTAL EFFECTS OF ETA ON ETA 


NKSI1,2 
NKSI2,2 
ETA1,3-2 
ETA2,3-2 
ETA3,3-2 
ETA1,3 
ETA2,3 
ETA3,3 


ЕТА1,1 
ЕТА2,1 
ЕТАЗ,1 
МЕТА1,1 
МЕТА2,1 
МЕТАЗ,1 
І-ЕТА1,2 
I-ETA2,2 
I-ETA3,2 
ETA1,3-2 
ETA2,3-2 
ETA3,3-2 
ETA1,3 
ETA2,3 
ETA3,3 


К511,2 
-1,000 
0,000 
-0,839 
-0,199 
-0,682 
-0,791 
-0,315 
-1,114 


ЕТА1,1 
-0,022 
0,144 
0,509 
-0,978 
-0,144 
-0,509 
0,563 
0,154 
0,489 
-0,012 
-0,054 
-0,427 
0,541 
0,180 
0,354 


К512,2 
0,000 
-1,000 
0,006 
0,067 
-0,031 
0,011 
0,069 
-0,019 


ЕТА2,1 
0,048 
0,007 
0,127 

-0,048 

-1,007 

-0,127 
0,049 
0,507 
0,124 

-0,049 

-0,083 

-0,139 
0,021 
0,427 
0,039 


NKSI1,2 
0,000 
0,000 
0,839 
0,199 
0,682 
0,791 
0,315 

1,114 


ЕТАЗ,1 
-0,057 
-0,008 
-0,030 
0,057 
0,008 
-0,970 
-0,054 
-0,012 
0,330 
0,007 
0,000 
0,094 
-0,071 
-0,023 
0,386 


NKSI2,2 
0,000 
0,000 

-0,006 

-0,067 
0,031 

-0,011 

-0,069 
0,019 


NETA1,1 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,031 
0,135 

1,042 

-0,023 

0,131 
1,044 


KS11,3 KSI2,3 


0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,839 -0,006 
0,199 -0,067 
0,682 0,031 
0,791 -0,011 
0,315 -0,069 
1,114 0,019 


МЕТА2,1 МЕТАЗ,1 


0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,000 0,000 
0,099 -0,011 

0,167 0,000 
0,281 -0,144 
0,088 -0,003 
0,180 0,000 
0,344 -0,145 
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І-ЕТА1,2 
I-ETA2,2 
I-ETA3,2 
ETA1,3-2 
ETA2,3-2 
ETA3,3-2 
ETA1,3 
ETA2,3 
ETA3,3 


ETA1,3 
ETA2,3 
ETA3,3 


ZETAI 
-0,978 
-0,144 
-0,509 
-0,008 
-0,021 

0,055 
-0,946 
-0,304 
-0,962 


ЕТА1,3-2 
0,978 
0,144 
0,509 


ZETA2 
-0,048 
-1,007 
-0,127 

-0,001 

-0,008 
-0,034 
-0,087 
-1,028 
-0,310 


ETA2,3-2 
0,048 
1,007 
0,127 
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ZETA3 
0,057 
0,008 

-0,970 
0,002 
0,009 
0,058 
0,112 
0,034 

-0,852 


I-ETA1,2 

-0,022 
0,144 
0,509 
0,039 
0,156 
0,986 
0,923 
0,436 
2,006 


ETA3,3-2 ETA1,3 


-0,057 
-0,008 
0,970 


TOTAL EFFECTS OF ETA ON Y 


52+ 
ЕХЕ2+ 
ВРЕНК2 
BPRODK2 
BKAPK2 
S3+ 
EXE3+ 
BPERK3 
BPRODK3 
BKAPK3 
QE3+ 
GE3+ 
PE3+ 
LA3- 
SA3+ 


KSI1,2 
0,921 
1,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
-0,839 
-0,791 
-0,315 
-0,863 
-1,114 


KS12,2 
0,000 
0,000 
0,276 
1,024 
1,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,011 
0,011 
0,069 

-0,014 

-0,019 


NKSI1,2 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,839 
0,791 
0,315 
0,863 

1,114 


-0,022 
0,144 
0,509 


NKSI2,2 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 

-0,011 

-0,011 

-0,069 
0,014 
0,019 


I-ETA2,2 
0,048 
0,007 
0,127 
0,099 
0,174 
0,315 
0,175 
1,207 
0,654 


ETA2,3 
0,048 
0,007 
0,127 


KS11,3 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,921 
1,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,839 
0,791 
0,315 
0,863 
1,114 


I-ETA3,2 
-0,057 
-0,008 
-0,030 
-0,013 
-0,009 
-0,201 
-0,114 
-0,034 
0,707 


ETA3,3 
-0,057 
-0,008 
-0,030 


К612,3 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,276 
1,024 
1,000 
-0,011 
-0,011 
-0,069 
0,014 
0,019 
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QE1+ 
GEI 

PE1+ 

LA1- 

ЅА1+ 
QE2+ 
GE2+ 
PE2+ 
LA2- 
SA2+ 
QE3+ 
GE3+ 
PE3+ 
LA3- 
SA3+ 


QE2+ 
GE2+ 
PE2+ 
LA2- 
SA2+ 
QE3+ 
GE3+ 
PE3+ 
LA3- 
SA3+ 


QE3+ 
GE3+ 
PE3+ 
LA3- 
SA3+ 


ЕТА1,1 
1,038 
0,978 
0,144 
0,394 
0,509 
0,598 
0,563 
0,154 
0,378 
0,489 
0,574 
0,541 
0,180 
0,274 
0,354 


2ЕТА1 

-1,038 
-0,978 
-0,144 
-0,394 
-0,509 
-1,004 
-0,946 
-0,304 
-0,745 
-0,962 


ЕТА1,3-2 ЕТА2,3-2 


1,038 
0,978 
0,144 
0,394 
0,509 


ЕТА2,1 
0,051 
0,048 
1,007 
0,099 
0,127 
0,052 
0,049 
0,507 
0,096 
0,124 
0,022 
0,021 
0,427 
0,031 
0,039 


ZETA2 
-0,051 
-0,048 
-1,007 
-0,099 
-0,127 
-0,092 
-0,087 
-1,028 
-0,240 
-0,310 


0,051 
0,048 
1,007 
0,099 
0,127 
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ЕТАЗ,1 
-0,061 
-0,057 
-0,008 
0,751 
0,970 
-0,058 
-0,054 
-0,012 
0,256 
0,330 
-0,076 
-0,071 
-0,023 
0,299 
0,386 


ZETA3 
0,061 
0,057 
0,008 

-0,751 

-0,970 
0,118 
0,112 
0,034 

-0,660 

-0,852 


ETA3,3 
-0,061 
-0,057 
-0,008 
0,751 
0,970 


2 


МЕТА1,1 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
-0,024 
-0,023 
0,131 
0,808 
1,044 


1-ЕТА1,2 
1,038 
0,978 
0,144 
0,394 
0,509 
0,980 
0,923 
0,436 
1,554 
2,006 


ЕТА1,3 
1,038 
0,978 
0,144 
0,394 
0,509 


МЕТА2,1 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,094 
0,088 
0,180 
0,267 
0,344 


I-ETA2,2 
0,051 
0,048 

1,007 
0,099 
0,127 
0,186 
0,175 

1,207 
0,507 
0,654 


ETA2,3 
0,051 
0,048 

1,007 
0,099 
0,127 


NETA3,1 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 
0,000 

-0,003 

-0,003 
0,000 

-0,112 

-0,145 


І-ЕТАЗ,2 
-0,061 
-0,057 
-0,008 
0,751 
0,970 
-0,121 
-0,114 
-0,034 
0,548 
0,707 


ETA3,3 
-0,061 
-0,057 
-0,008 
0,751 
0,970 
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Die Ergebnisse flir die simultanen Beziehungen der Produktions-, Preis- 
und Lagerhaltungsvariablen in t, t = 1, 2, 3, entsprechen denen des 
statischen Modells M, (vgl. Tabelle Va). Allerdings ist der negative direkte 
Effekt der Nettolagerbestandsbeurteilung (B,ə = Baca = Cos og ` 
-0,059 (-1,604)) auf die Produktionserwartung nicht mehr signifikant. 


Dagegen ist jetzt in Version B der negative EinfluB steigender Kosten 
auf die günstige Produktionsentwicklung СЫ = Bios = -0,006 
(-0,618)) nicht mehr statistisch abgesichert. Die Nachfrageeffekte Bios 
= Bigs” = 0,839 (10,243), 8.0.3! = 855,5" = 0,199 (2,832), Ba, ," = 
Para = 0,682 (12,956)) dominieren auch hier, wobei der Einfluß der 
günstigen Nachfrageentwicklung auf die erwartete Produktionserhöhung 
deutlich überwiegt. 


Die Matrix A* der Effekte der verzögerten latenten endogenen Variablen 
1; i-is t = 1, 2, 3, ist durch 


ж 
taa Tl2 «-1 [E d 
n4" 0,031 (0,347) 0,099 (1,211) -0,011 (-0,168) 


(8.2.0 A* = | ng," 0,135 (1,269) 0,67 (1,843) 0,000 ( - ) 


Na, 1,042 (8,397) 0,281 (3,227) -0,144 (1,749) 
3,t 


gegeben (t-Werte іп Klammern). 


Dabei fällt auf, daß insbesondere die Produktions- und Preiserwartungen 
der Unternehmen, ГРЫ bzw. тты in дег Vorperiode signifikant 
positive Effekte auf die Beurteilung der Nettolagerbestinde Nat’ in der 
nächsten Periode ausüben. Der Autoregressionskoeffizient der 
Nettolagerhaltung Bas = Boris’ = E = -0,144 (-1,749)) besitzt 
wie in der Version А das falsche Vorzeichen, ist aber nicht signifikant. 


Zusammenfassend zeigen die Panelschützungen für die deutschen 
Unternehmen des  Verarbeitenden Gewerbes, daB zumindest von der 
Kostenseite her eine Tendenz zur Glüttung der Produktion besteht, die 
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allerdings durch dominierende Nachfrageeffekte mehr als kompensiert 
werden. Eine genauere Betrachtung der Gesamteffekte der Variablen 
offenbart auch, daß entsprechend den in König/Nerlove (1986) theoretisch 
abgeleiteten Aussagen niedrige Nettolagerbestände in der Vorperiode eine 
verstärkte Produktionstätigkeit in der laufenden Periode bewirken (vgl. 
Gesamteffekte der Bech a іп Tabelle ХІ bzw. XII). 


Allerdings geben die Schatzungen der strukturellen Koeffizienten des 
autoregressiven Zusammenhangs zwischen den endogenen latenten Variablen 
keinen Aufschluß über die zeitliche Stabilität der Beziehungen in den beiden 
Panelversionen A bzw. B des Differenzengleichungsansatzes. 
Stabilitätsaussagen bezüglich des autoregressiven Prozesses sind erst im 
Rahmen eines Differentialgleichungsmodelis möglich, das zudem bei 
gegebener Stabilität die Durchführung von Prognosen des zukünftigen 
Preis-, Produktions- und Lageranpassungsverhaltens der Unternehmen 
erlaubt. die Transformation des  Differenzengleichungsmodells in ein 
entsprechendes Differentialgleichungssystem ist Inhalt des nächsten 
Abschnitts (vgl. Arminger (1986)). 


8.3 Die Erweiterung auf ein linear stochastisches Differential- 
gleichungsmodell 


Ausgehend von einem System linearer Differentialgleichungen erster Ordnung 
mit konstanten Koeffizienten läßt sich das stochastische Differentialgleichungs- 
system in der Form 


(8.3.1) Dn(t) = An(t) + BE(t) + v(t), t € T 


darstellen, mit D als Differentialgleichungsoperator, A bzw. B als zu 
schätzende konstante Koeffizientenmatrizen der verzégerten endogenen und 
erklärenden еходепеп latenten Variablen und v(t) als stochastischen 
Störterm in den Gleichungen. Wird für v(t) ein stationärer Prozeß 
angenommen, der zu normalverteilten Störtermen in den Lösungen des 
Differentialgleichungssystems führt, ergibt sich als Lösung des Systems 
(8.3.1) 
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t 
(8.3.2) n(t) = exp| (t = tgjA Jalto) + Texel it - s)A |BE(s)ds + C(t), 
to 


mit n(tg) als Startbedingung in to die bei zeitkonstanten erklšrenden 
Variablen in 


(8.3.3) n, = exp[AtA]n,-, + A "(expLAtA] - 1)ВЕ + С, 


transformiert werden kann. Dabei ist an eine normalverteilte Zufallsvariable, 
mit Е(С,) = 0 und Yia = Е[ С. tu]. t, s € T, der ein stationärer 
stochastischer ProzeB zugrundeliegt (vgl. Arminger (1986, S. 189-192)). 

Aus dem Vergleich der Lösung des Differentialgleichungssystems іп 
(8.3.3) mit dem allgemeinen dynamischen LISREL-Ansatz 


(8.3.4) ne = Bin... + PE rt 


(vgl. Jöreskog/Sörbom (1977, S. 315-316); Jüreskog (1978, S. 358-360)) 
kënnen фе Koeffizientenmatrizen А bzw. В des linear stochastischen 
Differentialgleichungsmodells aus der integrierten Form (8.3.3) aus den 
ML-Schätzern B", Г” des LISREL-Modells über 


(8.3.5a) A = (At) inB*, 


(8.3.55) B = (B* - ı) 'AT* 


bestimmt werden, nachdem eine Spektralzeriegung der Matrix Bi 
vorgenommen wurde. 
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Die Matrix der Effekte der verzögert endogenen latenten Variablen 
ergibt sich dann als9? 


(8.3.50) A=HAH", 


mit H als Matrix der Eigenvektoren und А als Diagonalmatrix der 
logarithmierten Eigenwerte, q, der ursprünglichen Matrix B*. 


Allerdings treten Berechnungsprobleme auf, wenn die ermittelten 
Eigenwerte der B*-Matrix negativ bzw. komplex sind, wobei die reellen Teile 
der Eigenwerte, a, das langfristige Zunehmen bzw. Abnehmen kennzeichnen 
und der Imaginarteil, b, die oszillierende bzw. zyklische Komponente 
darstellt. 


In beiden Fällen ist der Logarithmus der Eigenwerte, Ing, nicht eindeutig 
berechenbar. Bei negativen bzw. konjugiert komplexen Eigenwerten, q < 0 
bzw. q = a + bi, ist für allgemeine quadratische Matrizen der Logarithmus 
durch 


(8.3.68) Ing = Inlql + i2xk, i= Y-1,kZ0 V k ¿ Z, 


bzw. 


(8.3.66) Ing = Iniqi + МӨ + 2xk), ke 2, і = y-1, 


definiert mit |41 = Ya + b als Modulus дег Eigenwerte und © = arctan 
b/a. Damit ergeben sich für k < Z unendlich viele Lösungen für Ing. Die 
asymptotische Stabilität hängt jedoch nur vom reellen Teil der Eigenwerte 
von А ab (vgl. Arminger (1986, 5. 194)). 


93 Dabei wird angenommen, daß gleiche Zeitintervalie zwischen den 
einzelnen Panelzeitpunkten vorliegen. Bei differierenden Zeitintervallen 
müssen zusätzliche Restriktionen bezüglich den B'"-, T”-Matrizen 


berücksichtigt werden (vgl. hierzu Arminger (1986, S. 195)). 
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Als notwendige und hinreichende Bedingung fiir die asymptotische 
Stabilitat des Gleichgewichts eines linearen stochastischen 
Differentialgleichungssystems folgt, daB alle reellen Eigenwerte von A 
negativ sein miissen (vgl. Tuma/Hannan (1984, S. 361-363)). 


Konjugiert komplexe Eigenwerte von A mit einem negativen reellen Teil 
bewirken, daB das System zum Gleichgewichtspunkt hin oszilliert, wogegen 
es sich bei einem positiven reellen Teil exponentiell über die Zeit vom 
Gleichgewicht entfernt (vgl. Tuma/Hannan (1984, S. 368-369)). 


Im folgenden wurde diese Transformation des 
Differenzengleichungsmodells in ein entsprechendes System von 
Differentialgleichungen auf die beiden Versionen des geschätzten 
Panelmodells im vorangegangenen Abschnitt übertragen. 


Bei der Berechnung der Matrix А für die geschätzten Panelmodelle A, B 


ergab sich wider Erwarten neben negativen bzw. konjugiert komplexen 


Eigenwerten 494 und damit verbundenen komplexen Matrizen der 


Eigenvektoren Н in den Ausgangsmatrizen 


0,025 0,000 0,000 
(8.3.7) A,” = | 0,000 0,119 0,000 
0,000 0,000 -0,112 


bzw. 
0,031 0,099 -0,011 
(8.3.8 А,” =| 0,135 0,167 0,000 
1,042 0,281 -0,144 


des Differenzenmodells (vgl. (8.1.21)) zudem das Problem, daß die in 
Gleichung (8.3.5c) notwendige Inverse der komplexen Matrix A wegen 
Singularität von Ñ nicht gebildet werden konnte. Um trotzdem A berechnen 


94 Gemäß (8.3.6a) — (8.3.6b) wurden bei negativen komplexen Eigenwerten 


q die zu k = 1 bzw. k = O gehörigen Hauptachsenwerte von inq bestimmt. 
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zu Кӛппеп, wurde eine verallgemeinerte Inverse дег komplexen Matrix A 
bestimmt (vgl. Basilevsky (1983, S. 232-234, 287-294); Rao/Mitra (1971, 
S. 51f.)). 


Tabelle XIII enthält die transformierten Werte der Parameter in А und В 
für die zwei geschätzten Panelversionen. Standardfehler der jeweiligen 
Koeffizienten konnten wegen der komplexen Eigenwerte und Eigenvektoren 
aus den asymptotischen Varianz-Kovarianz-Matrizen von А bzw. B nicht 


bestimmt werden.?® 


Die Ergebnisse sind wegen der bestehenden Komplexität der 
Koeffizientenmatrizen nicht befriedigend. Für die Panelversion A lassen sich 
nur die Effekte der Nachfrage- und Kostenünderungen auf die Produktions- 
und  Preiserwartungen vergleichbar zum Differenzengleichungsmodell 
interpretieren. Ansonsten kann lediglich eine Aussage über die Stavilitat der 
Koeffizienten дег verzögerten latenten endogenen  Variabien gemacht 
werden. Für beide Panelversionen wurden negaiive Eigenwerte der reellen 
Teile von А berechnet. Somit konvergiersn die Prozesse oszillierend über 
die Zeit zu einen: Gleichgewichtspunkt. 


95 Vgl. Arminger (1986, S. 198-200) für die explizite Ableitung der 
asymptotischen  Varianz-Kovarianz-Matrizen unter Verwendung der 
multivariaten Delta-Methode, wenn die Eigenwerte von А” verschieden, 


positiv und reell sind. 
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Tabelle ХІП: Matrix А bzw. В дег Koeffizienten der verzögerten endogenen 
latenten und erklärenden exogenen latenten Variablen n, іе” 
bzw. Е" des linear stochastischen Differentialgleichungs- 
modells der geschátzten Panelversionen A, B 


^ ^ 
A B 
Panelversion А: 
-3,689 0,000 0,000 3,659 -0,068 
Reelle Teil 0,000 -2,129 0,000 0,689 -0,172 
0,000 0,000 -2,189 3,471 0,047 
0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 
Imaginárteil 0,000 0,000 0,000 0,000 0,000 
0,000 0,000 6,283i -9,961i -0,136i 
Reelle Eigenwerte -3,689 -2,129 -2,189 - - 
Panelversion B: 
-7,545 11,537 -2,738 5,581 0,776 
Reelle Teil 5,245 -7,213 1,353 -3,682 -0,467 
24,534 -1,404 -23,214 -0,745 1,268 
-2,975i 3,8601 12,7541 -6,131i -0,142i 
Imaginárteil 2,3201 -3,1301 -8,358i 3,7581 0,0531 
4,0621 -18,535i -4,886i -1,717i -1,048i 
Reelle Eigenwerte -26,990 -0,131 -10,850 - - 


1) Symbol i bezeichnet y-1 . 
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9, Zusammenfassung und Ausblick 


Diese Arbeit gibt im 1. Teil (Kapitel 2-3) einen Uberblick über neuere 
Verfahren zur Schätzung von linearen simultanen latenten 
Kovarianzstrukturmodellen mit quantitativen und qualitativen Indikatoren der 
zugrundeliegenden stetigen nicht direkt beobachtbaren endogenen und 
erklárenden exogenen latenten Einflußfaktoren. Daneben werden 
schwerpunktmäßig in den Kapiteln 4-6 Identifikationsmöglichkeiten und 
Testverfahren sowie die klassische Effektzerlegung und ihre Erweiterungen 
in simultanen Systemen behandelt. Basierend auf der verallgemeinerten 
dreistufigen Modellstruktur von Muthén (1984, 1988) werden die 
theoretischen Grundlagen und Zusammenhänge der GLS- und ML-Schätzer 
im Rahmen des sich als Spezialfall ergebenden LISREL-Ansatzes von 
Jöreskog und Sörbom (1986, 1988) für stetige Indikatorvariable bei 
Gültigkeit der Normalverteilungsannahme formal dargestellt und hergeleitet. 
Insbesondere gilt, daB der GLS- und ML-Schätzer asymptotisch äquivalent 
sind, wenn als Gewichtungsmatrix in der GLS-Schätzfunktion дег 
ML-Schätzer дег  Varianz-Kovarianz-Matrix der Stichprobenmomente 
herangezogen wird (vgl. Browne (1977); Jéreskog/Goldberger (1972)). Zur 
Überprüfung der asymptotischen Eigenschaften beider Schätzer werden 
keine speziellen Verteilungsannahmen bezüglich den beobachtbaren und 
latenten Variablen eingeführt. Es wird lediglich die unabhängige und 
identische Verteilung der Indikatoren und die Existenz der vierten zentralen 
Momente vorausgesetzt (vgl. Browne (1977, 1982); Shapiro (1984); 
Anderson (1989)). 


Da die GLS- und ML-Schätzer wegen der restriktiven 
Verteilungsannahme und der mangelnden Robustheit gegenüber 
Abweichungen von der Normalverteilung nur auf stetige beobachtbare 
Zufallsvariable sinnvoll anwendbar sind, werden im 3. Kapitel zwei 
Verfahren vorgestellt, die die Berücksichtigung von qualitativen Indikatoren 
mit geordneten Kategorien bei geringen Verletzungen der 
Normalverteilungsannahme und unter allgemeinen Verteilungsvoraus- 
setzungen ermöglichen. Neben der Theorie der  polychorischen und 
polyserialen Korrelationskoeffizienten, die zur Beschreibung der Beziehung 
zwischen Paaren bzw. Triple von stetigen bi- bzw. trivariat normalverteilten 
latenten Variablen herangezogen werden (vgl. Poon/Lee (1987)), werden 
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sogenannte asymptotisch verteilungsfreie Schätztechniken, die mittlerweile 
in Programmpaketen wie LISREL VII, EQS, LISCOMP, MECOSA und 
LINCS 2.0 enthalten sind, ausführlich behandelt (vgl. Browne (1982, 1984); 
Bentler (1983b); Mooijaart (1985a,b)). Zentrales Element ist dabei die 
Ableitung der asymptotischen Varianz-Kovarianz-Matrix der empirischen 
polychorischen und polyserialen Korrelationskoeffizienten, die dann als 
allgemeine Gewichtungsmatrix іт GLS- und ML-Schätzer verwendet wird. 
Winschenswert wäre in diesem Zusammenhang die Anwendung von 
marginalen ML-Schátzern, die unter Verwendung einer mischenden Dichte 
zusätzlich die Einbeziehung von qualitativen multinomialverteilten 
beobachtbaren Variablen (vgl. Arminger (1985)) erlauben. 


Das Problem der theoretischen Parameteridentifikation (vgl. Hsiao 
(1983)) in latenten Kovarianzstrukturmodellen, für die in der Regel 
allgemeingültige Identifikationskriterien fehlen, wird eingehend in Kapitel 4 
behandelt. Dabei erweist sich die algebraische Identifikation bzw. ihre 
computergestützte Umsetzung (vgl. Seidel/Eicheler (1989)) als ein 
allgemeingültiges — Identifikationsverfahren, das zudem gegenüber der 
Anwendung von Rangkriterien auf die Jacobi-Matrix der 
Varianz-Kovarianz-Gleichungen bzw. den Test auf positive Definitheit der 
empirischen Informationsmatrix den Vorteil besitzt, daß Informationen 
darüber gewonnen werden, welche Teile der Modellstruktur überidentifiziert 
sind und inwieweit noch zusätzliche Restriktionen eingeführt werden 
müssen. 


Als nur bedingt aussagefähig müssen die in Kapitel 5 beschriebenen 
Testverfahren und Gütemaße zur Vergleichbarkeit unterschiedlicher 
empirischer Modellansätze angesehen werden, die im Rahmen einer 
genesteten Modellstruktur hinsichtlich der verteilungsbedingten Abhängigkeit 
von der Stichprobengröße und der Robustheit der ML- und ADF-Schätzung 
überprüft werden (vgl. Marsh et al. (1988); Mulaik et al. (1989)). 


Ein wesentliches Element in der Interpretation der strukturellen 
Beziehungen des latenten Kovarianzstrukturmodells bildet die 
Effektzerlegung. Kapitel 6 beinhaltet die Darstellung verschiedener 
Methoden der Effektzerlegung (vgl. Sobel (1986); Bollen (1987)) von 
bivariaten Regressionskoeffizienten und Koeffizienten der reduzierten Form 
in die direkten und indirekten Komponenten sowie die daraus resultierenden 
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Gesamteffekte. Ат Beispiel nichtrekursiver Modellstrukturen werden auch 
Verfahren zur Berechnung von spezifischen indirekten und sogenannten 
nichtkausalen Effekten in Form von Scheinabhängigkeiten der endogenen 
latenten und beobachtbaren Variablen und der nichtberücksichtigten 
Kovariation der exogenen latenten Variablen vorgestellt (vgl. Freeman 
(1982)). 


Im zweiten Teil dieser Arbeit (Kapitel 7-8) wird das allgemeine latente 
Kovarianzstrukturmodell zur empirischen Überprüfung der  simultanen 
Beziehungen zwischen der Preis- und Produktionsplanung sowie der 
Lagerhaltung deutscher und französischer Unternehmen bei bestehender 
Unsicherheit über die zukünftige Entwicklung der  Nachfrage- und 
Kostensituation herangezogen. Dabei steht die Beantwortung der Frage, ob 
und in welchem Ausmaß deutsche wie französische Unternehmen Lager- 
und/oder Auftragsbestände an Endprodukten als Anpassungsinstrumente mit 
dem Ziel der Produktionsglättung einsetzen oder ob vielmehr den Preis- und 
Produktionsreaktionen die entscheidende Bedeutung im Anpassungsprozeß 
zuzuschreiben ist, im Vordergrund. Die Beantwortung der gestellten Fragen 
auf der Mikroebene kann als zusätzlicher Beitrag zur Beschreibung und zum 
besseren Verständnis des auf der Makroebene zu beobachtenden Phänomens 
auftretender Konjunkturzyklen gelten. Als vorteilhaft erweist sich, daB die 
aus dem theoretischen  Lagerhaltungsmodell abgeleiteten Hypothesen 
unmittelbar in Form eines simultanen strukturellen Gleichungssystems des 
LISREL-Ansatzes formuliert und geschätzt werden können. 


Die wichtigsten der auf der Mikroebene dargestellten Ergebnisse der 
ML- und ADF-Schätzungen des komparativ-statistischen Modells zeigen, daß 
die Produktionsglättungshypothese für deutsche Unternehmen in 
konjunkturellen Aufschwungs- und Rezessionsphasen bei Berücksichtigung 
von Nettolagerbeständen eindeutig abgelehnt werden muß. Dabei wird auch 
eine “stickiness” der Preise nach unten deutlich. Deutsche Unternehmen 
sind im Gegensatz zu französischen Unternehmen in rezessiven Phasen 
nicht bereit, die Produktpreise nach unten zu korrigieren, um so dem 
erwarteten Nachfrageausfall und dem damit verbundenen 
Produktionsrückgang kurzfristig entgegenzuwirken. 


Erst die Trennung des Nettolagerbestandes in  Lager- und 
Auftragsbestände bringt die erwartete Bestätigung der 
Produktionsglättungshypothese und zeigt zugleich, daß die Auftragsbestände 
an Endprodukten ein gewichtigeres Anpassungsinstrument der Unternehmen, 
neben der Variation der Lagerbestände, darstellen. Entgegen den Aussagen 
des theoretischen Modells können die Auftragsbestände nicht mehr als 
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negative Lagerbestände interpretiert werden. Im Unterschied dazu scheint 
bei französischen Unternehmen auch die Nettolagerbestandsvariable eine 
glättende Wirkung auf die Produktionsschwankungen auszuüben. Allerdings 
ist diese Aussage wegen der meist insignifikanten Beziehungen und des 
geringen Stichprobenumfangs nicht als allgemeingültig anzusehen. 


Auffallendstes Ergebnis der Panelstudie für deutsche Unternehmen in 
der Aufschwungphase ist, daß ausgehend von Nettolagerbeständen 
zumindest von der Kostenseite her eine Tendenz zur Glättung der 
Produktion festzustellen ist, die allerdings durch dominierende 
Nachfrageeffekte mehr als kompensiert wird. Generell belegen die 
durchgeführten Modellschätzungen im komparativ-statischen wie 
dynamischen Fall eindrucksvoll die Dominanz дег Nachfrageerwartungen іт 
Entscheidungsbildungsprozeß der Unternehmen. Dabei reagieren deutsche 
und französische Unternehmen überwiegend mit Produktionsänderungen. Im 
statischen Modell kommt den Preisreaktionen eine untergeordnete Rolle zu. 
Ähnliches gilt für den Einfluß der einbezogenen Kostenvariablen, was nicht 
zuletzt auf die geringe Variabilität der auf Branchenebene zugespielten 
Kostengrößen im IFO- bzw. auf die zu geringe Stichprobengröße des 
INSEE-Datensatzes und die unzureichende Aussagefähigkeit der nur nominal 
erfaßten Lohnkostenvariablen zurückzuführen ist. 


An dieser Stelle sind einige Vorbehalte zu erwähnen, die sich vor allem 
auf die Datenkonstruktion und fehlende Variable beziehen und ebenfalls für 
das geschätzte dynamische Modell des Unternehmensverhaltens in Kapitel 8 
gelten. Aufgrund der Datenaggregation werden keine saisonalen 
Schwankungen und zyklischen Effekte in den  Entscheidungsvariablen 
berücksichtigt. Ebensowenig werden unternehmensspezifische Unterschiede 
wegen des oft nur qualitativ vorliegenden Datenmaterials explizit in Form 
von Niveauvariablen einbezogen. Als Mangel zeigt sich auch, daß die 
Lagerbestandsvariablen nicht disaggregiert in Rohmaterialien und 
Zwischenprodukten sondern nur іп der aggregierten Größe der Endprodukte 
in das theoretische und empirisch spezifizierte Modell eingehen. Zukiinftige 
Arbeiten sollten deshalb darauf ausgerichtet sein, neben den 
unternehmensspezifischen Unterschieden die Heterogenität der 
Lagerbestandsvariablen im AnpassungsprozeB zu modellieren, um so den 
bestehenden Interaktions- und Substitutionsbeziehungen zwischen 
Produktions-, Lager- und/oder Auftragsbestands- und Preisentwicklung und 
der Dynamik der Entscheidungsbildung besser Rechnung tragen zu können. 
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I: Ausgewählte Fragen des deutschen und französischen 
Konjunkturtests, die in dieser Arbeit benutzt wurden 


IFO-Konjunkturtest 


Unsere Lager an unverkauften Fertigwaren von XY empfinden wir 
z.Z. als — zu klein, ausreichend (saisonüblich), zu groß, 


Lagerhaltung nicht üblich. 


Unseren Auftragsbestand (іп- und Ausland) für XY empfinden wir 
z.Z. als — verhältnismäßig groß (z.B. verlängerte Lieferzeiten), 
ausreichend (saisonüblich), zu klein. 


Unser Auftragsbestand (wertmáBig, In- und Ausland) für XY ist 
2.2. gegenüber dem Vormonat — höher, etwa gleich groß, 


niedriger. 


Der Umfang unseres Exportgeschäfts wird voraussichtlich in den 
nächsten drei Monaten — unter Berücksichtigung der bisherigen 
Exportabschlüsse und der laufenden Auftragsverhandlungen — 
zunehmen, etwa gleich bleiben, abnehmen, wir exportieren XY 


nicht. 


Unsere Inlandsverkaufspreise (Nettopreis) für XY werden — unter 
Berücksichtigung von Konditionsveränderungen — voraussichtlich im 
Laufe der nächsten drei Monate — steigen, etwa gleich bleiben, 


fallen. 


Unsere inländische Produktionstätigkeit bezüglich XY wird 
voraussichtlich im Laufe der nächsten drei Monate in 
konjunktureller Hinsicht — also unter Ausschaltung rein saisonaler 
Schwankungen — steigen, etwa gleich bleiben, abnehmen. 


Unsere Gescháüftslage für XY wird in den nächsten sechs Monaten 
in konjunktureller Hinsicht — also unter Ausschaltung rein 
saisonaler Schwankungen — eher günstiger, etwa gleich bleiben, 


eher ungünstiger. 
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Variable 

BK = TXSAL 
Q = TPPA 
0, = TPPRE 
Р, = TPXPRE 
D, = TDPRE 


Ех, = TDEPRE 


La = OSSK 


Sa = OSC 
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INSEE -Konjunkturtest 


Taux de salaire (marquez 0 s'ils n'ont pas varié) - De 
combien ont varié les taux de salaire horaire dans votre 
entreprise + = -. 


Evolution de votre production — tendance au cours des 3 
ou 4 derniers mois * - -. 


Evolution de votre production — tendance probable au 
cours des 3 ou 4 prochains mois + = - . 


Evolution de vos prix de vente — Quelle sera la variation 
probable de vos pris de vente (hors taxes) + = -. 


Evolution de la demande — tendance probable au cours 
des 3 ou 4 prochains mois + = -. 


Evolution de la demande étrangére — tendance probable 
au cours des 3 ou 4 prochains mois + = -. 


Evolution de vos stocks de produits fabriques — 
considerez-vous que, compte tenu de la saison, vos 


stocks actuels de produit fabriques sont + = -. 


La notion de carnet de commandes a-t-elle une 
signification pour votre production? 
Si oui, considerez-vous que, compte tenu de la saison, 


votre carnet de commandes est actuellement + = -. 
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Anhang ІІ: Darstellung des LISREL-Programminputs fiir die zwei 
geschätzten Panelmodelle A und B 


PRODUKTIONS-LAGERHALTUNGSMODELL -- PANEL 85-86-87 -- VERSION A 


DA NI=48 NO=1112 MA=KM 

LA 

ж 

'LA1-' 'LA1+ "Sir `51-' 'SA1+' “SA1-" `ОЕ1+` 'QE1-' 'PE1+ 'PE1-' 

EE 'EXE1-' "GEI 'GE1-' 'LA2-' 'LA2+' 'S2+ 'S2-' 'SA2+' 'SA2-' 
"0Е2% QE2-' 'PE2*' 'PE2-' 'EXE2+ 'EXE2-' 'GE2+' 'GE2-' 'LA3-' `LA3+' 
'S3+' 'S3-' 'SA3+' 'SA3-' 'QE3+' QE3-' 'PE3+' 'PE3-' EXE3*' 'EXE3-' 
'GE3+' 'GE3-' `ВРЕНК2` 'BPRODK2:  'BKAPK2' 'BPERK3' 'BPRODK3' 'BKAPK3' 
SE 

17 25 43 44 45 31 39 46 47 487 139 1 5 21 27 23 15 19 35 41 37 29 33 / 
МО NY=25 NE=24 LY=FU,FI BE=FU,FI PS=SY,FI TE=SY,FI 

LE 

ж 

"KS11,2° 'KSI2,2" 'NKSI1,2' 'NKSI2,2' 'KSI1,3' `KSI2,3' 'ETAT,T 

'ETA2,T 'ETA3,1' 'NETA1,1' 'NETA2,1' 'NETA3,t 

‘ZETA ZETA2' 'ZETA3' 'I-ETA1,2' 'I-ETA2,2' 'I-ETA3,2' 

'ETA1,3-2' 'ETA2,3-2' 'ETA3,3-2' 'ETA1,3' 'ETA2,3' 

'ETA3,3* 

FR LY 1,1 LY 3,2 LY 4,2 LY 6,5 LY 8,6 LY 9,6 LY 11,7 LY 16,16 LY 19,18 
FR LY 21,22 LY 24,24 LY 14,9 

EQ LY 1,1 LY 6,5 

EQ LY 3,2 LY 8,6 

EQ LY 4,2 LY 9,6 

EQ LY 11,7 LY 16,16 

EQ LY 11,7 LY 21,22 

EQ LY 14,9 LY 19,18 

EQ LY 14,9 LY 24,24 

ST 1.0 LY 2,1 LY 5,2 LY 7,5 LY 10,6 LY 12,7 LY 13,8 LY 15,9 

ST 1.0 LY 17,16 LY 18,17 LY 20,18 LY 22,22 LY 23,23 LY 25,24 
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ЕН 
ЕН 
ЕН 

ST 
ST 
FR 

FR 

EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
ST 
FR 

FR 

EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
FR 
FR 

FR 
FR 
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BE 7,8 BE 7,9 BE 8,7 BE 9,7 BE 9,8 

BE 16,17 BE 16,18 BE 17,16 BE 18,16 BE 18,17 

BE 22,23 BE 22,24 BE 23,22 BE 24,22 BE 24,23 

-1.0 BE 3,1 BE 4,2 BE 10,7 BE 11,8 BE 12,9 BE 16,13 BE 17,14 
-1.0 BE 18,15 
16,7 BE 17,8 BE 18,9 BE 19,3 BE 19,4 BE 20,3 BE 20,4 BE 21,3 
21,4 BE 19,5 BE 19,6 BE 20,5 BE 20,6 BE 21,5 BE 21,6 

19,3 BE 19,5 
19,4 BE 19,6 
20,3 BE 20,5 
20,4 BE 20,6 
21,3 BE 21,5 
21,4 BE 21,6 


1.0 
BE 


BE 20,17 BE 
19,10 BE 
19,10 BE 


BE 
BE 


7,9 
7,9 
7,8 
7,8 
8,7 
8,7 
9,7 
9,7 
9,8 
9,8 


BE 
BE 
BE 
BE 
BE 
BE 
BE 
BE 
BE 
BE 


16,18 
22,24 
16,17 
22,23 
17,16 
23,22 
18,16 
24,22 
18,17 
24,23 


BE 22,16 BE 23,17 BE 24,18 BE 22,19 BE 23,20 BE 24,21 
19,10 BE 20,11 BE 21,12 BE 19,13 BE 20,14 BE 21,15 BE 19,16 


20,11 BE 20,1 
20,11 BE 20,1 


21,12 BE 
21,12 BE 
1,1 TE 2,2 TE 3,3 

10,10 TE 11,11 TE 12,12 


17,17 
24,24 TE 25,25 


21,18 
19,13 
19,16 


4 
7 


21,15 
21,18 


TE 5,5 TE 6,6 TE 7,7 TE 8,8 TE 9,9 
TE 14,14 TE 15,15 TE 16,16 
TE 19,19 TE 20,20 TE 21,21 TE 22,22 
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ЕН 
ЕН 
ЕН 
ЕН 
ЕН 
ЕН 
ЕН 
ЕН 
ЕН 
ЕН 


ТЕ 
ТЕ 
ТЕ 
Р5 
Р5 
Р5 
Р5 
Р5 
PS 
PS 
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6,1 TE 7,2 TE 8,3 TE 9,4 TE 10,5 TE 16,11 TE 17,12 

19,14 TE 20,15 TE 21,16 TE 22,17 TE 24,19 TE 25,20 

21,11 TE 22,12 TE 24,14 TE 25,15 

1,1 PS 2,2 PS 5,5 PS 6,6 PS 7,7 PS 8,8 PS 9,9 PS 13,13 PS 14,14 
15,15 PS 22,22 PS 23,23 

7,1 PS 7,2 PS 7,5 PS 7,6 PS 8,1 PS 8,2 PS 8,5 PS 8,6 PS 9,1 PS 9,2 
9,5 PS 9,6 

13,1 PS 13,2 PS 13,5 PS 13,6 PS 14,1 PS 14,2 PS 14,5 PS 14,6 

15,1 PS 15,2 PS 15,5 PS 15,6 PS 5,1 PS 6,2 

22,13 PS 23,14 PS 24,15 


OU GLS TV SE SS EF MR PC TO FS PT 
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PRODUKTIONS-LAGERHALTUNGSMODELL -- PANEL 85-86-87 -- VERSION B 


DA Мі-48 NO=1112 MA=KM 

LA 

* 

'LA1-' LA1€ “Sit "51-7 `SA1+' "5А1-” QEI* "ОЕ1- "BEI 'PE1-` 

'EXE1*' 'EXET-" "GEI 'GE1-' 'LA2-' 'LA2+' 'S2+' 'S2-' 'SA2+' 'SA2-' 
'QE2*€ 'QE2-' PE2*' 'PE2-' EXE2*' 'EXE2-' 'GE2*' 'GE2-' LA3-' 'LA3+' 
"53" 'S3-' 'SA3+' 'SA3-' 'QE3+' 'QE3-' "РЕЗ" "РЕЗ- 'EXE3+ 'EXE3-' 
'GE3*' 'GE3-' 'BPERK2' 'BPRODK2' 'BKAPK2' 'BPERK3' BPRODK3' 'BKAPK3' 
SE 

17 25 43 44 45 31 39 46 47 487 139 1 5 21 27 23 15 19 35 41 37 29 33 / 
MO NY=25 NE=24 LY-FU,FI ВЕ-ҒО,ҒІ PS-SY,FI TE-SY,FI 

LE 

* 

'KSI1,2' 'KSI2,2" 'NKSI1,2° 'NKSI2,2' `KSI1,3' 'KSI2,3' 'ETAT,T 

"ЕТА2,1” 'ETA3,1' 'NETA1,1! 'NETA2, ‘NETA3,1° 

??ЕТАТ” "ZETA2' 'ZETA3' 71-ЕТА1,2” 'I-ETA2,2' 'I-ETA3,2' 

'ETA1,3-2' ETA2,3-2' "ЕТАЗ,3-2” ETA1,3' 'ETA2,3' 

'ETA3,3' 

FR LY 1,1 LY 3,2 LY 4,2 LY 6,5 LY 8,6 LY 9,6 LY 11,7 LY 16,16 LY 19,18 
FR LY 21,22 LY 24,24 LY 14,9 

EQ LY 1,1 LY 6,5 

EQ LY 3,2 LY 8,6 

EQ LY 4,2 LY 9,6 

EQ LY 11,7 LY 16,16 

EQ LY 11,7 LY 21,22 

EQ LY 14,9 LY 19,18 

EQ LY 14,9 LY 24,24 

ST 1.0 LY 2,1 LY 5,2 LY 7,5 LY 10,6 LY 12,7 LY 13,8 LY 15,9 

ST 1.0 LY 17,16 LY 18,17 LY 20,18 LY 22,22 LY 23,23 LY 25,24 

FR BE 7,8 BE 7,9 BE 8,7 BE 9,7 BE 9,8 

FR BE 16,17 BE 16,18 BE 17,16 BE 18,16 BE 18,17 

FR BE 22,23 BE 22,24 BE 23,22 BE 24,22 BE 24,23 

ST -1.0 BE 3,1 BE 4,2 BE 10,7 BE 11,8 BE 12,9 BE 16,13 BE 17,14 
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ST -1.0 BE 18,15 
16,7 ВЕ 17,8 ВЕ 18,9 ВЕ 19,3 BE 19,4 ВЕ 20,3 ВЕ 20,4 BE 21,3. 
21,4 BE 19,5 BE 19,6 BE 20,5 BE 20,6 BE 21,5 BE 21,6 

19,14 BE 19,15 BE 20,13 BE 21,13 BE 21,14 

19,3 BE 19,5 
19,4 BE 19,6 
20,3 BE 20,5 
20,4 BE 20,6 
21,3 BE 21,5 
21,4 BE 21,6 


FR 
FR 

FR 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
ST 
FR 

FR 

FR 

EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 
EQ 


BE 
BE 


BE 
1.0 


BE 
BE 
BE 


7,9 
7,9 
7,8 
7,8 
8,7 
8,7 
9,7 
9,7 
9,8 
9,8 


BE 
BE 
BE 
BE 
BE 
BE 
BE 
BE 
BE 
BE 


16,18 
22,24 
16,17 
22,23 
17,16 
23,22 
18,16 
24,22 
18,17 
24,23 


19,11 BE 19,14 
19,12 BE 19,15 


20,10 BE 20,13 


21,10 BE 21,13 
21,11 BE 21,14 
BE 22,16 BE 23,17 BE 24,18 BE 22,19 BE 23,20 BE 24,21 
19,10 BE 20,11 BE 21,12 BE 19,13 BE 20,14 BE 21,15 BE 19,16 
19,11 BE 19,12 BE 20,10 BE 21,10 BE 21,11 BE 19,17 BE 19,18 
20,17 BE 21,18 BE 21,17 BE 20,16 BE 21,16 

19,11 BE 19,17 
19,12 BE 19,18 


20,10 BE 20,16 


21,10 BE 21,16 
21,11 BE 21,17 
19,10 BE 19,13 
19,10 BE 19,16 
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ЕО ВЕ 20,11 ВЕ 20,14 
EQ ВЕ 20,11 ВЕ 20,17 
ЕО ВЕ 21,12 ВЕ 21,15 
ЕО ВЕ 21,12 ВЕ 21,18 


ЕҢ ТЕ 1,1 ТЕ 2,2 ТЕ 3,3 ТЕ 5,5 ТЕ 6,6 ТЕ 7,7 ТЕ 8,8 ТЕ 9,9 
ЕН ТЕ 10,10 ТЕ 11,11 ТЕ 12,12 ТЕ 14,14 ТЕ 15,15 ТЕ 16,16 
ЕН ТЕ 17,17 ТЕ 19,19 ТЕ 20,20 ТЕ 21,21 ТЕ 22,22 


ЕН ТЕ 24,24 ТЕ 25,25 

УА .01 ТЕ 4,4 

ЕН ТЕ 6,1 ТЕ 7,2 ТЕ 8,3 ТЕ 9,4 ТЕ 10,5 ТЕ 16,11 ТЕ 17,12 

ЕН ТЕ 19,14 ТЕ 20,15 ТЕ 21,16 ТЕ 22,17 ТЕ 24,19 ТЕ 25,20 

ЕН ТЕ 21,11 ТЕ 22,12 ТЕ 24,14 ТЕ 25,15 

УА 0.01 Р5 22,22 

FR PS 1,1 PS 2,2 PS 5,5 PS 6,6 PS 7,7 PS 8,8 PS 9,9 PS 13,13 PS 14,14 
FR PS 15,15 PS 23,23 PS 24,24 

FR PS 7,1 PS 7,2 PS 7,5 PS 7,6 PS 8,1 PS 8,2 PS 8,5 PS 8,6 PS 9,1 PS 9,2 
FR PS 9,5 PS 9,6 

FR PS 13,1 PS 13,2 PS 13,5 PS 13,6 PS 14,1 PS 14,2 PS 14,5 PS 14,6 

FR PS 15,1 PS 15,2 PS 15,5 PS 15,6 PS 5,1 PS 6,2 PS 6,1 PS 5,2 

FR PS 22,13 PS 23,14 PS 24,15 

OU GLS TV SE SS EF MR PC TO FS PT 
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